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Tässä tutkimuksessa tarkastellaan Kiinan valuutan yuanin asemaa Yhdysvaltain ja euroalueen
Kiinan kanssa käymässä kaupassa. Empiirisin menetelmin paneudutaan kolmeen kysymykseen.
Ensiksi, onko yuan vuoden 2005 valuuttauudistusten jälkeen sidottu sellaiseen valuuttakoriin kuin
Kiinan keskuspankki on ilmoittanut, vai onko kyseessä tiukka sidos suoraan Yhdysvaltain dolla-
riin. Toiseksi, onko yuan dollariin nähden aliarvostettu ja jos, niin kuinka paljon, ja kolmanneksi,
miten Yhdysvaltain ja euroalueen Kiinan kanssa käymä kauppa joustaa yuanin kurssin muutosten
suhteen.
Aiemman tutkimuksen mukaan yuanin sidos dollariin on pysynyt vahvana vuoden 2005 valuut-
tauudistusten jälkeenkin, mutta käytetty data ei ole sisältänyt uusimpia käänteitä. Yuanin mah-
dollisesta aliarvostuksesta tuloksissa on ollut laajaa hajontaa, ja eri menetelmin saadut tulok-
set ovat saattaneet poiketa toisistaan paljonkin. Kahdenvälisen kaupan joustojen tutkimuksessa
taas Kiinan kanssa käyty kauppa on jäänyt vähälle huomiolle. Näin ollen on olemassa tilausta
tutkimukselle, jossa yuanin valuuttakoriongelmaa tarkastellaan tuoreella datalla, jossa aliarvos-
tuskysymykseen otetaan uusia näkökantoja, ja jossa ulkomaankaupan joustoja tutkitaan Kiinan
tapauksessa.
OLS-regressiomenetelmän avulla estimoidaan yuanin arvon teoriassa määräävälle valuuttakorille
todelliset painot laajasta päivittäisestä valuuttakurssiaineistosta. Saadut tulokset osoittavat, et-
tä Yhdysvaltain dollarin painokerroin tällaisessa korissa millä tahansa vuoden 2005 jälkeisellä
ajanjaksolla on suurempi kuin kaikkien muiden valuuttojen yhteensä. Yuanin aliarvostuskymystä
tutkitaan Balassa-Samuelson -hypoteesin ympärillä paneeliaineistossa. Aineiston suuren hajon-
nan vuoksi tulokset jäävät epävarmoiksi. Vuodelle 2009 parhaat estimaatit osoittavat noin 20 %:n
aliarvostusta dollariin nähden, mutta hajonnan vuoksi nämäkään estimaatit eivät ole tilastollisin
kriteerein arvioituna merkitseviä. Kahdenvälisen kaupan joustoja Kiinan ja Yhdysvaltain sekä Kii-
nan ja euroalueen välisessä kaupassa estimoidaan kuukausittaisesta datasta ajanjaksolle 1999:01
- 2010:02 ARDL-menetelmän avulla. Estimoitujen pitkän aikavälin joustokertoimien tarkastelu
kertoo, että Yhdysvaltain tuonti Kiinasta on lähestulkoon yksikköjoustavaa reaalisen CNY/USD-
kurssin suhteen (joustokerroin 0,957), mutta viennin jouston kerroin on teoriaan nähden väärän-
merkkinen. Euroalueen tuonti Kiinasta joustaa hyvin vähän reaalisen CNY/EUR-kurssin suhteen
(joustokerroin 0,376), eikä euroalueen vienti jousta lainkaan. Lyhyen aikavälin vasteista nähdään,
että vienti- ja tuontivirrat ovat jäykkiä välittömien muutosten suhteen, mutta joustavat yleensä
kuukauden viiveellä.
Tutkimuksen tulokset osoittavat, että Yhdysvalloissa esitetyillä väitteillä valuuttamanipulaatiosta
ja Kiinan siitä saamasta epäreilusta edusta on jonkinlaista pohjaa. Yuanin ei voida tulosten perus-
teella sanoa olevan sidottu sellaiseen valuuttakoriin kuin Kiinan keskuspankissa on vuoden 2005
uudistusten yhteydessä väitetty. Yuanin aliarvostus sen sijaan ei ole yhtä selvää, mutta merkkejä
siitä on olemassa. Joustoestimaatit osoittavat, että yuanin kallistuminen dollariin nähden saattaisi
vähentää Yhdysvaltain tuontia Kiinasta, mutta vaikutukset viennissä ovat epäselviä. Euroopassa
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Kiinan kansantasavallan valuutta, yuan1, on saanut viimeisen kymmenen vuoden aika yhä suurempaa
huomiota osakseen. Kiinan talouden kehitys Maon kuoleman ja vuoden 1978 uudistusten jälkeen
on ylittänyt useimmat odotukset, ja 2000-luvun alku on ollut erityisesti Kiinan ulkomaankaupassa
erittäin voimakkaan kasvun aikaa. Yhtä aikaa mittavan talouskasvun kanssa Kiina on muovannut
alunperin kommunistisesta järjestelmästä omanlaisensa hybridin. Perimmiltään autoritäärinen, vah-
van keskushallinnon valtio on omaksunut vapaan markkinatalouden piirteitä silloin kun ne ovat sille
sopineet. Valuuttapolitiikan kehitys on noussut kansainvälisen keskustelun polttopisteeseen Kiinan
vientiteollisuuden räjähdysmäisen kasvun myötä. Yhdysvaltain kasvava velkataakka ja ulkomaankau-
pan alijäämä halpojen kiinalaisten vientituotteiden virratessa maahan nähdään monin paikoin Kiinan
epäreilun valuuttapolitiikan seurauksena. Kiinaa on välillä hyvinkin voimakkain äänenpainoin syytet-
ty valuuttamanipulaatiosta ja siten epätasapainotilanteen luomisesta kansainväliseen kauppaan.
Vaikka Kiinan valtava ulkomaankaupan ylijäämä ja kasvavat ulkomaanvaluuttavarannot ovatkin hyvin
klassinen merkki epäluonnollisesta tilanteesta, ovat monet asiat todellisuudessa hämärän peitossa.
Ensinnäkään ei ole lopulta lainkaan selvää, millaisin perustein yuanin arvo maailman valuuttamarkki-
noilla määräytyy. Kiinan keskuspankki on vuonna 2005 ilmoittanut aloittavansa mittavia uudistuksia,
mutta tarkemmat tiedot tällaisten uudistusten luonteesta ovat jääneet korulauseiden ja epäselvien
ilmaisujen peittoon. Toiseksi, vaikka merkit valuuttamanipulaatiosta ovatkin hyvin voimakkaita, ei
ole konsensusta siitä millä tasolla yuan-dollari-kurssin pitäisi olla, tai siitä miten paljon yuan on tästä
tasosta poikennut. Suurin osa akateemisesta ja muusta tutkimuksesta on päätynyt toteamaan, että
jonkinlainen poikkeama tasapainosta on olemassa: kuitenkaan arviot poikkeaman suuruudesta tai edes
sen suunnasta eivät ole yksimielisiä. Kolmanneksi, vaikka ongelman ytimessä oleva yuan-dollari-
kurssi olisikin Kiinan valtion manipuloima ja epäreilu, ei ole varmuutta siitä että sen vapauttaminen ja
uudistaminen kuitenkaan helpottaisi Yhdysvaltain historiallisiin mittoihin kasvanutta kauppavajetta.
Näihin kolmeen ongelmaan tämä tutkimus paneutuu empiirisin menetelmin. Yuanin arvonkehitystä
ohjaavaan järjestelmään tutustutaan erilaisten valuuttakoriestimointien avulla. Valuutan yli- tai aliar-
vostuksen ongelmia lähestytään paneeliaineiston avulla, vertaillen Kiinan kehitystä muuhun maail-
maan. Yuanin arvon merkitystä tarkastellaan kahdenvälisen ulkomaankaupan joustojen avulla, ver-
taillen samalla millaisia eroja voidaan tältä osin löytää Yhdysvaltojen ja euroalueen väliltä.
Tutkimusaihe on hyvin ajankohtainen. Kiina on pitkään jatkuneiden vaatimusten jälkeen vuoden 2010
kesäkuussa ilmoittanut jatkavansa valuuttauudistuksia. Tämä ei kuitenkaan ole vielä riittänyt vaien-
tamaan Yhdysvalloissa esitettyä kritiikkiä, ja Yhdysvaltain kongressin raportti Kiinan mahdollisesta
1Valuutasta käytetään kahta nimeä. Virallinen nimi on renminbi, suom. “kansanvaluutta”, jonka yksikkö on yuan.
Suomessa käytetään yleensä nimeä yuan tai juan, englannin kielessä renminbi tai renminbi yuan on suositumpi. Tässä
tutkimuksessa valuutasta käytetään kautta linjan nimeä yuan. Kiinan valuutan ISO 4217 -standardin mukainen lyhenne
on CNY, jota jatkossa tässäkin käytetään. Yleisesti voidaan myös käyttää renminbin lyhennettä RMB.
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valuuttamanipulaatiosta on odotettavissa pian.
Teksti on järjestelty seuraavalla tavalla. Aluksi esitellään kappaleessa 2 oleellisia taustatekijöitä eli
Kiinan talouden kehitystä ja sen valuuttapolitiikan tärkeimpiä virstanpylväitä. Tämän jälkeen kap-
pale 3 alalukuineen keskittyy teoriaan ja aiempaan tutkimukseen. Alaluku 3.1 käsittelee valuuttako-
rijärjestelmien estimointiongelmia ja niistä saatuja aiempia tuloksia. Alaluvussa 3.2 tarkastellaan
yuanin yli- tai aliarvostuksen mittaamisen menetelmiä, niiden ongelmia ja alalla tehtyä tutkimusta.
Viimeiseen ongelmaan pureutuu alaluku 3.3, jossa käsitellään ulkomaankaupan joustojen tutkimusta.
Joustojen avulla voidaan arvioida, kuinka paljon valuuttakurssin muutoksilla on merkitystä ulko-
maankaupan yli- tai alijäämien syntymisen suhteen. Empiiriset menetelmät käydään läpi kappaleessa
4. Tämän jälkeen käydään läpi kunkin ongelman empiirinen käsittely kappaleissa 5, 6 ja 7. Näistä
kappaleista saatuja tuloksia käydään tarkemmin läpi kappaleessa 8 vertaillen niitä samalla aiem-
paan tutkimukseen, ja tuloksista vedettävistä johtopäätöksistä Kiinan valuutasta ja sen merkityksestä
keskustellaan viimeisessä kappaleessa 9. Liitteissä A, B ja C esitellään kuhunkin empiiriseen ongel-
maan liittyviä lisätietoja kuten tarkempia mallinnustuloksia ja joitakin lisäkuvioita.
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2 Taustaa
Kiinan kansantasavallan talous on viime vuosikymmenet ollut jatkuvassa muutoksessa, matkalla kom-
munistisesta suunnitelmataloudesta kohti yhä vapaampaa markkinataloutta. Nykytilanteen ymmärtä-
miseksi on välttämätöntä nähdä myös tähän pisteeseen johtanut historiallinen kehitys. Tässä kap-
paleessa tarkastellaan ensin Kiinan talouden yleistä kehitystä ja sen erityispiirteitä. Tämän jälkeen
käsitellään yuanin vaihtokurssin määräytymistä eri taloudellisen kehityksen vaiheissa.
2.1 Kiinan talouden kehityksen erityispiirteitä
Kiinan sisällissodan päätyttyä 1949 maahan luotiin kattava kommunistinen järjestelmä puhemies
Maon johdolla. Tällöin luodusta suunnitelmataloudesta ryhdyttiin osittain luopumaan Maon kuole-
man jälkeen vuonna 1979. Puhemies Deng Xiaopingin aloittamat uudistukset ovat nyt jatkuneet yli
kolmekymmentä vuotta ja Kiina on muuttunut suunnitelmataloudesta eräänlaiseksi hybridiksi, jon-
ka Kiinan Kommunistisen puolueen Keskuskomitea vuonna 1992 virallisesti nimesi “sosialistiseksi
markkinataloudeksi” (Chow, 2007, 54).
Siirtymää pois täyden kontrollin kommunistisesta suunnitelmataloudesta on leimannut asteittainen ja
varovainen kehitys, jossa kukin uudistus rakentuu hitaasti edellisten päälle. Eräs esimerkki tästä on
maatalouden kehitys (Chow, 2007, 49-50). Maatalouden vuonna 1958 alkaneesta kollektivisoinnista
luopuminen oli ensimmäisiä uudistuksia vuonna 1978 ja maanviljelijät saivat taas tuotteensa omaan
käyttöönsä. Virallisesti maa-alueet kuuluvat kuitenkin nykyäänkin valtiolle. Maankäyttöoikeus sen
sijaan on vähitellen muuttunut, ja nykyisin yksilön oikeus tiettyyn maa-alueeseen on pysyvä, taat-
tu ja siirrettävissä vapaasti eteenpäin. Nimellisesti kollektivisointi on siis edelleen voimassa, mutta
asteittainen maankäyttöoikeuden kehitys on lopulta johtanut tilanteeseen jossa nykyisen järjestelmän
ja varsinaisen maan omistamisen välinen ero on olematon. (Chow, 2007)
Kiinan ulkomaankauppa ennen vuotta 1978 oli hyvin vähäistä ja tiukasti valtion säätelemää. Lardy
(2001) kuvaa Kiinan tuolloista ulkomaankauppaa lähes täysin suunnitelmatalouden määräämäksi: 90
prosenttia kaikesta tuonnista oli valtion suunnitteluelimien vastuulla ja päätökset tehtiin sen mukaan,
mikä määrä mitäkin tuontitavaraa nähtiin tarpeelliseksi. Viennin tarkoitus oli lähinnä tuottaa ulko-
maanvaluuttaa tuonnin tarpeisiin, eikä vietävällä tavaralla sinänsä ollut väliä. Mikäli jostakin koti-
maisesta tuotteesta oli ylituotantoa, se ohjattiin maailmanmarkkinoille. Jos saatu valuutta ei riittänyt
suunniteltuun tuontiin, vähennettiin kotimaista kulutusta ja ohjattiin vientiin lisää tuotantoa. (Lardy,
2001)
Talouden avautuessa ja kaupankäynnin vapautuessa ulkomaankauppa lähti nopeaan nousuun. Vuonna
1978 koko ulkomaankaupan osuus käytännössä suljetun talouden bruttokansantuotteesta oli vain noin
7 prosenttia, mutta 20 vuotta myöhemmin osuus oli jo 37 prosenttia (Chow, 2007, 54). Kasvavasta
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ulkomaankaupasta onkin tullut Kiinan talouskasvun veturi: nettoviennin osuus bruttokansantuotteen
kasvusta oli vuosina 2005-2007 keskimäärin noin 20 prosenttia (Chen, 2009). Vuosina 2002-2007
ulkomaankauppa yhteensä kasvoi 27,5 prosenttia, vienti 28,9 prosenttia ja tuonti 25,9 prosenttia,
mikä on noin kaksi kertaa nopeampaa vauhtia kuin vuosina 1991-2001 (Li & Wang, 2009). Erityistä
ulkomaankaupan kehityksessä on ollut myös Kiinan kasvava kauppataseen ylijäämä etenkin vuoden
2005 jälkeen: vuoteen 2004 asti ylijäämä oli alle 50 miljardia Yhdysvaltain dollaria, mutta jo 2005 se
ylitti 100 miljardia ja vuonna 2007 yli 260 miljardia dollaria (Chen, 2007), vuonna 2008 ylijäämää oli
lähes 300 miljardia (Korhonen & Ritola, 2009). Tällaisille kasvuluvuille on etenkin Yhdysvalloissa
lähdetty etsimään syitä muun muassa Kiinan valuuttapolitiikasta. Halpa yuan ja suuri ulkomaankau-
pan ylijäämä ei kuitenkaan ole ollut pelkästään positiivinen asia. Chown (2007, 312) mukaan kasvavat
ulkomaanvaluuttareservit ovat saaneet aikaan keskuspankin rahapolitiikasta riippumatonta rahan tar-
jonnan kasvua, joka on johtanut kohonneeseen inflaation esim. vuonna 2004. Samalla keskushallinto
kuitenkin pelkää tuotannon kasvun hidastuvan ja työttömyyden kasvavan, mikäli edullinen asema
vientimarkkinoilla menetetään.
Kaiken kaikkiaan Kiinan taloutta leimaavat yhä sosialismin jäänteet. Chow (2007) kuvaa Kiinan jär-
jestelmää “byrokraattiseksi markkinataloudeksi”. Valtio-omisteisia yrityksiä ja pankkeja on runsaasti,
ja niiden johdossa ovat yrittäjien sijasta byrokraatit. Yksityinen sektori on kasvussa, mutta sekin
joutuu kohtaamaan hyvin byrokraattisen toimintaympäristön. Chow nimeää byrokraattisen luonteen
Kiinan taloudellista kasvua haittaavaksi tekijäksi, muttei usko tilanteen muuttuvan kovin nopeasti
tulevaisuudessa.
2.2 Kansanvaluutta yuan ja sen vaihtokurssijärjestelmät
Kiinan kansantasavallan valuutta on nimeltään renminbi, suom. kansanvaluutta, mutta sen yksikkö
on yuan. Molempia nimityksiä käytetään yleisesti, usein myös puhutaan renminbi yuanista. Käytetyt
lyhenteet ovat RMB ja CNY, joista jälkimmäinen on ISO-standardien mukainen, valuuttakaupassa
käytetty lyhenne. Yuanin merkityksen kasvaessa kansainvälisillä valuuttamarkkinoilla Kiinan kehi-
tyksen myötä on myös sen virallisen vaihtokurssin määräävä järjestelmä kehittynyt. Seuraava lyhyt
historiikki mukailee osin Dasin (2009) artikkelissaan esittämää historiaa.
Kiinan sisällissodan päätyttyä yuanin arvo vakautettiin vuodesta 1952 alkaen. Vuoteen 1970 asti se
oli sidottu vuoroin Yhdysvaltain dollariin ja vuoroin Englannin puntaan. Tuolloin yuanin arvolla ei
kuitenkaan ollut suurta merkitystä, sillä Kiinan ulkomaankaupan ja rahaliikenteen määrät olivat hyvin
pieniä. Lisäksi asiat olivat kommunistisen suunnitelmatalouden oppien mukaan tiukasti hallinnon
käsissä, eikä markkinavoimilla ollut juurikaan merkitystä. Yuan oli tuolloin pysyvästi kiinnitetty yliar-
vostetulle tasolle. Bretton Woods -kauden kiinteiden valuuttakurssijärjestelmien poistuessa yleisesti
käytöstä 1971 yuan sidottiin 15 valuutan koriin, ja valuuttakorijärjestelmä pidettiin vuoteen 1980 asti.
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Kiina aloitti taloudelliset uudistukset vuonna 1978. 1980 luotiin kahden vaihtokurssin järjestelmä,
jossa virallisesti määrätyn vaihtokurssin lisäksi oli olemassa markkinoilla määräytyvä vaihtokurssi
kaupankäyntiä varten. Virallista kurssia pidettiin edelleen yliarvostettuna, mikä oli yleinen tapa ke-
hittyvissä maissa toisen maailmansodan jälkeen. Ulkomaankauppaa käyvien yritysten oli pakolla
vaihdettava keskuspankissa kaikki ulkomaanvaluuttansa yuaniin virallisella kurssilla, mikä tarkoitti
että keskuspankki keräsi enemmän ulkomaanvaluuttaa kuin se olisi saanut markkinoiden sisäisen
kurssin mukaan. Näitä rajoituksia lievennettiin osin vuonna 1986. Dollariin nähden keinotekoises-
ti yliarvostettua virallista kurssia jouduttiin devalvoimaan useasti markkinoiden paineessa, markki-
navaihtokurssin ollessa jatkuvasti alhaisempi, mutta kahden kurssin järjestelmää pidettiin kuitenkin
yllä vuoteen 1994 asti.
Tammikuussa 1994 virallinen vaihtokurssi ja markkinoiden vapaampi swap-vaihtokurssi yhdistettiin
yhdeksi markkinoilla määräytyväksi kurssiksi. Uusi kurssi vastasi aiempaa markkinakurssia, mikä
aiheutti kerralla 32,09 prosentin nimellisen devalvaation entisestä virallisesta vaihtokurssista ja lopetti
yuanin pitkään jatkuneen ylihinnoittelun. Tämä paransi huomattavasti Kiinan vientituotteiden kil-
pailukykyä. Kiinan hallinto painotti nyt valuutan vakauden tärkeyttä taloudelle, ja vuosien 1994-1997
tasainen kehitys johti lopulta vuonna 1997 yuanin arvon suoraan sitomiseen dollariin. Tästä eteenpäin
yuanin nimellinen arvo dollareissa pidettiin vakiona, huolimatta Kiinan bruttokansantuotteen nopeas-
ta kasvusta, viennin lisääntymisestä ja ulkomaisten investointien kasvusta jotka teoriassa liitetään
valuutan arvon nousuun. Kiinteä dollarisidonnaisuus yhdessä näiden taloudellisten tekijöiden kanssa
sai aikaan Kiinan massiivisen ulkomaankaupan ylijäämän ja keskuspankin ulkomaanvaluuttareservien
nopean kasvun.
Heinäkuun 21. päivään 2005 asti yhdellä dollarilla sai kiinteät 8.2773 yuania. Tuolloin Kiinan keskus-
pankki (engl. People’s Bank of China, PBoC) julkisti valuuttauudistuksen, jonka myötä yuanin ja
dollarin yhteys rikottaisiin ja yuan sidottaisiin valuuttakoriin (PBoC, 2005a). Korissa olevia valuuttoja
ei kuitenkaan julkistettu kuin vasta elokuun lopussa 2005. Eri valuuttojen painotuksia korissa ei ole
koskaan julkistettu. Virallisen valuuttakorin tärkeimmät valuutat ovat Yhdysvaltain dollari (USD), eu-
ro (EUR), Japanin jeni (JPY) ja Etelä-Korean won (KRW), vähemmän tärkeitä ovat Australian dollari
(AUD), Kanadan dollari (CAD), Malesian ringgit (MYR), Englannin punta (GBP), Singaporen dollari
(SGD) ja Thaimaan baht (THB) (PBoC, 2005b). Järjestelmässä keskuspankki laskee valuuttakorin
edellisen päivän arvoista painotetun keskiarvon, jonka ympärillä yuan saa seuraavana päivänä liikkua
(Funke & Gronwald, 2008). Aluksi vaihteluväli keskiarvon ympärillä oli 0,3 %, vuonna 2007 sitä
laajennettiin 0,5:een prosenttiin (PBoC, 2007).
Näiden uudistuksien aikaansaama yuanin kallistuminen dollaria vastaan pysähtyi vuoden 2008 puo-
livälissä. Yuan-dollari -kurssi pysyi hyvin vakaana, kunnes kesällä 2010 Kiina ilmoitti jälleen uudista-
vansa valuuttajärjestelmää. Kiinan keskuspankin varapääjohtaja Hu Xiaolian toteaa puheessaan (Xi-
aolian, 2010) että globaalin talouden elpyminen vuoden 2010 aikana mahdollisti valuuttajärjestelmän
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uudistusten etenemisen. Kiinan Yhdysvaltain suurlähetystön tiedotteessa 19.6.2010 kerrotaan, että
valuutan vaihteluväli pysyy edelleen samana, mutta markkinoiden kysynnän ja tarjonnan vaikutuk-
silla tulee olemaan yhä suurempi vaikutus yuanin käyttäytymiseen. On vielä epäselvää, kuinka suuri
merkitys tällä uudistuksella on: joka tapauksessa yuan on jälleen hieman vahvistunut dollariin nähden.
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3 Teoria ja aiempi tutkimus
3.1 Yuanin valuuttakorijärjestelmä ja sen painotukset
Kiinan talouden noustessa yhä merkittävämpään asemaan maailmankaupassa kiinnostus sen valu-
uttajärjestelmää kohtaan kasvoi suuresti 2000-luvulla. Heinäkuun 2005 valuuttauudistuksen jälkeen
nähtiin yleisesti, että Kiinan olisi pian aika poistaa loputkin valuutan vapaan kellumisen esteet (esim.
Goldstein & Lardy, 2006), etenkin kun liian heikkoa yuania pidettiin syyllisenä Yhdysvaltain mit-
tavaan kauppavajeeseen. Toisaalta, valuuttakorin painojen salaus teki mahdottomaksi ennustaa miten
yuanin arvo etenkin dollariin nähden tulevaisuudessa voisi kehittyä. Yuaniin liittyvässä tutkimuskir-
jallisuudessa voidaankin nyt erottaa kaksi pääkysymystä: ensinnäkin, onko yuan aliarvostettu dollari-
in nähden ja jos niin kuinka paljon, ja toiseksi, mikä on todellinen yuanin arvonkehitystä ohjaava
järjestelmä ja kuinka valuuttakorin painotukset jakautuvat. Heti vuoden 2005 valuuttauudistusten
jälkeen alettiin esittää epäilyksiä siitä, etteivät valuuttakorin painot tosiasiassa olleetkaan aivan sitä
mitä Kiinan keskuspankki oli antanut olettaa.
Heinäkuun 2005 jälkeen yuanin arvo dollaria vastaan lähti hitaaseen nousuun. Merkit vahvasta dol-
larisidonnaisuudesta olivat kuitenkin edelleen selvät, ja jo vuonna 2006 Goldstein ja Lardy toteavat,
että PBoC:in valuuttainterventiot olivat uuteen järjestelmään siirtymisen jälkeen lähes yhtä suuret
kuin aiemmin, kiinteän valuuttakurssin aikaan (Goldstein & Lardy, 2006). Spiegelin (2005) arvion
mukaan ulkomaankauppaosuuksien mukaan painotetussa valuuttakorissa olisi tuolloin pitänyt olla
Yhdysvaltain dollarilla noin 20 prosentin, Japanin jenillä 18 prosentin ja eurolla 16 prosentin painotus.
Mikäli vastaavasti painotettu kori olisi ollut käytössä vuodesta 2001 asti kiinteän dollarikurssin sijaan,
yuanin arvon olisi pitänyt nousta vuoteen 2005 mennessä noin 10 prosenttia dollaria vastaan (Spiegel,
2005).
Varsinaisia estimaatteja valuuttakorin painokertoimille esittävät Frankel ja Wei (2007). Heidän mu-
kaansa Yhdysvalloissa painostetaan Kiinaa revalvoimaan valuuttaansa, mutta mikäli heinäkuun 2005
muutos valuuttakorijärjestelmään oli ollut todellinen, mahdollisen yuanin aliarvostuksen pitäisi kor-
jaantua itsestään eikä erillistä politiikkamuutosta enää tarvittaisi. Jo aiempi 0,3 prosentin vaihteluväli
päivittäisen valuuttakorin arvon ympärillä riittäisi 6,4 prosentin trendiin kuukaudessa, mikäli Kiinan
viranomaiset antaisivat yuanin joka päivä vahvistua dollaria vastaan vaihteluvälin rajoille asti. Todel-
lisuudessa kuitenkin vuoteen 2008 asti nähty trendi oli huomattavasti pienempi, mikä antaisi olettaa
että tahtoa yuanin vahvistumiseen ja siten vapaampaan valuuttakurssipolitiikkaan ei ollut, minkä taas
tulisi näkyä suurena Yhdysvaltain dollarin painotuksena yuanin valuuttakorissa. Frankelin ja Wein
(2007) käyttämässä menetelmässä valuuttakorin painojen estimoimiseksi rakennetaan OLS-regressio
valuuttojen logaritmien differensseistä. Koska valuuttakurssit ovat valuutan hintoja toisessa valuu-
tassa, on tarpeellista mitata yuania ja kaikkia koriin kuuluvia valuuttoja jossakin muussa valuutassa.
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Frankel ja Wei päätyvät käyttämään Kansainvälisen Valuuttarahaston IMF:n erityisnosto-oikeuksia
(Special Drawing Rights, SDR), joiden arvo pohjautuu laajaan koriin useita maailman valuuttoja.
Koska kaikki kiinnostuksen kohteena olevat valuutat mitataan samassa valuutassa, tämän mittava-
luutan valinnan ei kuitenkaan tulisi muuttaa tuloksia suuresti (Frankel ja Wei toistavat tutkimuksensa
käyttäen mittayksikkönä kultaa ja Sveitsin frangia, eikä tuloksissa ollut suuria eroja). Yuanin (Frankel
ja Wei käyttävät renminbi-nimitystä) ollessa sidottu valuuttakoriin, joissa valuutoilla X j on paino w j,
on heidän mallinsa




logX j,t+s− logX j,t
]
, (1)
ja mikäli yuanin arvon määräävä järjestelmä todella on tarkka valuuttakorisidonnaisuus, saadaan
OLS-estimoinnin tuloksena tarkat arvot painokertoimille w j sekä mallin selitysasteeksi tasan 1. Hei-
näkuun 21:stä päivästä 2005 vuoden 2007 alkuun asti ulottuvalla datalla Frankel ja Wei löytävät
ainoat tilastollisesti merkitsevät kertoimet USD:stä, 0,904, ja Malesian ringgitistä (MYR), 0,053,
koko regression selitysasteen ollessa 0,95. Vastaavan korin estimoiminen ringgitille tuottaa USD:n
painoksi 0,5, mikä tekijöiden mukaan tuottaa multikollineaarisuusongelmia, mutta osoittaa toisaalta
dollarin painon olevan mahdollisesti vieläkin suurempi. He toistavat yuanin valuuttakorin estimoin-
nin pienemmillä ajanjaksoilla koko datan sisällä mahdollistaakseen korin painotusten muuttumisen
ajassa, ja toteavat dollarin painon laskevan hyvin hitaasti mitä myöhemmälle ajanjaksolle se esti-
moidaan, painon ollessa aluksi hyvin lähellä yhtä. Estimoituaan dollarin painokertoimeen epälineaa-
risen trendin, Frankel ja Wei toteavat että vuoteen 2010 mennessä dollarin paino olisi laskenut vain
hiukan, 0,87:ään. (Frankel & Wei, 2007)
Funke & Gronwald (2008) tarkastelevat yuanin uuden järjestelmän painotuksia toukokuuhun 2008
asti ulottuvassa datassa. Menetelmä on vastaava logdifferenssien OLS-regressio kuin Frankel & Wein
(2007) tutkimuksessa, mutta Funke ja Gronwald käyttävät SDR:n sijaan Sveitsin frangia (CHF) mit-
tayksikkönä eri valuutoille. Perusteena tälle he esittävät että Sveitsin frangi on tunnetusti täysin
vapaasti liikkuva valuutta ja siten toimii tasapuolisena mittana muille valuutoille. Funke ja Gron-
wald havaitsevat regression virhetermin jakaumassa paksut hännät, joten he estimoivat tavallisen
OLS-regression lisäksi GARCH-M-mallin, jossa ajassa toisiaan seuraavissa virhetermeissä voi olla
keskinäistä riippuvuutta, ja jossa ajassa muuttuva varianssi voi vielä vaikuttaa perusregressioyhtä-
löönkin. OLS-regression tuloksena he saavat Yhdysvaltain dollarin painokertoimeksi 0,896, GARCH-
M-mallissa 0,889. Ainoa muu valuutta jonka kerroin on merkitsevä on jälleen Malesian ringgit,
jonka kertoimet ovat malleissa 0,061 ja 0,066. Myös vakiotermi on merkitsevä, mutta hyvin pieni
ja negatiivinen, mikä osoittaisi yuanin vahvistuvan hyvin hitaasti koria vastaan. Funke ja Gronwald
kuitenkin toteavat, että mikäli yuanin arvon määrittävä prosessi onkin ajassa epälineaarinen, yksinker-
taisten regressiomallien tulokset eivät vastaa todellisuutta. Epälineaarisen TV-AR-GARCH-mallin
estimoinnin tuloksista Funke ja Gronwald raportoivat yuanin arvonnousun dollaria vastaan hidastuvan
11
ja pysähtyvän tulevaisuudessa (vuoden 2008 jälkeen), saavuttaen lopulta arvon 6,17 vuonna 2010.
Toisin sanoen uusi järjestelmä olisi siis vain asteittainen siirtymä yhdeltä kiinteältä yuan-dollari-
tasolta toiselle. (Funke & Gronwald, 2008)
Frankel ja Wei (2008) esittävät artikkelissaan huomioita valuuttakoreihin sidottujen valuuttojen lu-
onteesta sekä erään lisäyksen aiempaan logdifferenssimalliinsa (kts. Frankel & Wei, 2007). Heidän
mukaansa on usein olemassa olennainen ero ns. de jure ja de facto -valuuttajärjestelmien välillä,
toisin sanoen sen, mitä valuuttajärjestelmän sanotaan olevan ja sen mitä se todellisuudessa on. Mo-
net kehittyvät maat väittävät kelluttavansa valuuttaa, mutta samalla puuttuvat markkinoihin suurel-
la voluumilla haitallisten arvonmuutosten estämiseksi. Eräs tapa välttyä paljolta spekulaatiolta ja
samalla hämärtää de facto ja de jure -järjestelmien eroa on olla paljastamatta valuuttakorin pai-
noja, kuten Kiinakin on tehnyt. Toinen esimerkki vastaavasta on Singapore. Suurin osa valtioiden
valuuttajärjestelmistä sijoittuukin jonnekin puhtaan kellutuksen ja kiinteän kurssin välimaastoon,
jossa järjestelmää ei ole helppo määritellä. Frankel ja Wei (2008) esittävät, että valuutan aseman
määrittelemiseksi tällä kelluva - kiinteä -asteikolla tulisi verrata valuuttakurssin ja valuuttareservien
vaihtelua toisiinsa. Niinpä he lisäävät aiempaan logdifferenssimalliin markkinoiden painetta kuvaa-
van, reservien muutoksesta riippuvan muuttujan. He mittaavat valuutat SDR:ssä, mutta toteavat ettei
mittayksikkönä käytetyllä valuutalla ole suurta merkitystä. Malli estimoidaan yuanille vuosien 2005
ja 2007 välisestä kuukausittaisesta datasta, sillä keskuspankkien reservitiedot ovat yleensä kuukausit-
taisia, mutta lopputuloksissa reservimuuttujan kerroin on hyvin pieni eikä kovinkaan merkitsevä. Sen
sijaan USD:n paino korissa on lähellä ykköstä. (Frankel & Wei, 2008)
Yleisesti voidaan tässä käsitellystä kirjallisuudesta todeta, että yuanille estimoiduissa valuuttakoreissa
Yhdysvaltain dollarin painotus on ollut hyvin suurta. Yhdessäkään tapauksessa ei havaita merkkejä
sellaisesta korista, jota esim. Spiegel (2005) ehdottaa, eikä niinkin tärkeillä valuutoilla kuin Japanin
jenillä ja eurolla ole sellaisia painokertoimia, joita niiden voisi minkään reaalitalouden mittareiden
mukaan painotettuina kuvitella saavan. Lähes kaikki empiirisesti käsitellyt datat päättyvät kuitenkin
viimeistään vuoteen 2008, joten vuosien 2009 ja 2010 aikana tapahtunut kehitys voi tässä tuottaa
lisäinformaatiota.
3.2 Onko yuan yli- tai aliarvostettu?
Yuanin mahdollinen yliarvostus on herättänyt paljon keskustelua Kiinan ulkomaankaupan ylijäämän
ja erityisesti Yhdysvaltain alijäämän kasvaessa. Yhdysvalloissa 2000-luvulla usein kuultu argumentti
on, että Kiina ylläpitää keinotekoisesti liian alhaista CNY/USD-vaihtokurssia saadakseen viennilleen
epäreilua etua. Empiirisin menetelmin tehdyissä tutkimuksissa on jonkinasteinen aliarvostus todettu
usein, mutta yhteisymmärrystä siitä kuinka paljon yuan on aliarvostettu ei kuitenkaan ole löydet-
ty: arviot vaihtelevat jopa noin 70 prosentin aliarvostuksesta 10 prosentin yliarvostukseen, riippuen
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käytetyistä menetelmistä, datasta ja tutkitusta ajanjaksosta (Korhonen & Ritola, 2009). Seuraavassa
käsitellään ensin eräitä menetelmiä valuuttojen yli- tai aliarvostuksen toteamiseksi ja sen jälkeen
esitellään aiempien tutkimusten tuloksia yuanin osalta.
3.2.1 Ostovoimapariteetti
Käytetyimpiä metodeja yuanin aliarvostuksen tutkimuksessa ovat ostovoimapariteettiin (Purchas-
ing Power Parity, PPP) perustuvat menetelmät ja erilaisten tasapainovaihtokurssien rakentaminen
(usein käytettyjä ovat Behavioral Equilibrium Exchange Rate, BEER, ja Fundamental Equilibrium
Exchange Rate, FEER). Ostovoimapariteetin absoluuttisen version mukaan tietyn hyödykekorin tulee
kussakin maassa olla samanhintainen valuuttamuunnoksen jälkeen: näin yhden valuuttayksikön, esim.
dollarin, ostovoima on kaikkialla sama. Suhteellinen ostovoimapariteetti taas sanoo, että kahden maan
valuuttojen vaihtokurssin tulee nousta tai laskea sen mukaan, kuinka hinnat ko. maissa muuttuvat
eli mikä on niiden inflaatiolukujen erotus. Etenkin absoluuttinen PPP on hyvin vahva väittämä, ja
monissa tutkimuksissa onkin todettu sen pitävän paikkansa hyvin huonosti, vaikka päinvastaisiakin
tuloksia löytyy (esim. Civcir, 2003). Ongelmaksi tulee myös hyödykekorien vertailtavuus eri maiden
välillä. Eräs yleisesti tunnetuimmista absoluuttisen PPP:n sovelluksista on The Economist -lehden
osittain humoristinen Big Mac -indeksi (kts. esim. The Economist, 2010), jossa valuuttojen yli- tai
aliarvostusta dollariin nähden mitataan sillä, kuinka paljon McDonaldsin Big Mac -hampurilainen
eri maissa maksaa dollareiksi muunnettuna. Big Macit ovat kaikkialla samanlaisia, joten se on peri-
aatteessa hyvä hyödyke PPP-tarkastelua varten (vaikka kyse onkin vain yhdestä hyödykkeestä eikä
useiden erilaisten hyödykkeiden korista). Vertailtavuusongelma on kuitenkin nyt erityisesti Kiinan
tapauksessa relevantti: Yhdysvalloissa Big Mac on arkinen, halpa kulutushyödyke, kun taas Kii-
nassa valtaosalle väestöstä se on luksusta, ja tämä ero voi vaikuttaa hinnoitteluun vääristäen PPP-
vertailua (Chu, 2007). Sopivien hyödykekorien löytäminen on suuri ongelma absoluuttisen PPP:n
kanssa toimittaessa, ja laskelmat voidaan perustaa hyvin erilaisille koreille (kts. esim. Chu, 2007).
Suhteellisen PPP:n tapauksessa ei erikseen määriteltyä hyödykekoria tarvita, kun valuuttakurssin
muutoksia verrataan inflaatiolukujen muutoksiin. Tässä ongelmana on kuitenkin sopivan vertailu-
ajankohdan löytäminen. Civcir (2003) tiivistää asian näin: jos vaihtokurssi noudattaa suhteellista
PPP:tä, on yli- tai aliarvostuksen toteamiseksi ensin löydettävä ajankohta jolloin häiritsevien shokkien
vaikutus on mahdollisimman pieni. Tällöin voidaan tuon perusajankohdan reaalista vaihtokurssia
käyttää estimaattina tasapainoisesta vaihtokurssista, ja tätä tasapainovaihtokurssia vastaava nimel-
liskurssi voidaan laskea kaikille seuraaville ajankohdille inflaatiolukujen erotuksen mukaan. Yli- tai
aliarvostus voidaan sitten todeta kullakin hetkellä toteutuneen nimelliskurssin ja vastaavan lasketun
tasapainoisen nimelliskurssin erotuksena. Tasapainoisen perusajankohdan löytäminen, johon tämä
suhteellisen PPP:n avulla tehty yli- tai aliarvostuslaskelma perustuu, ei kuitenkaan ole mitenkään
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yksiselitteistä vaan vaatii erilaisten fundamenttien ja ulkomaankaupan taseiden tutkimusta (Civcir,
2003).
3.2.2 BEER ja FEER
BEER- ja FEER-menetelmillä voidaan etsiä vaihtokurssille tasapainoarvoa, jossa reaalinen vaih-
tokurssi on konsistentti taloudellisten fundamenttien suhteen (Clark & MacDonald, 1998). Clarkin
ja MacDonaldin (1998) mukaan FEER (Fundamental Equilibrium Exchange Rate) pyrkii löytämään
sellaisen reaalisen vaihtokurssin joka vastaa makrotaloudellista tasapainoa jossa vaihtotase vastaa
pääomataseen suuruutta ja jossa sekä vaihtotaseen että pääomataseen määräävät tekijät ovat täystyöl-
lisyyden aikaansaamalla tasolla. Toisin sanoen, taloudessa on voimassa sekä sisäinen että ulkoinen
tasapaino. Sisäisessä tasapainossa tuotetaan NAIRU-tason (Non-Accelerating Inflation Rate of Un-
employment) työllisyyden vallitessa matalalla ja kestävällä inflaatiotasolla. Ulkoisessa tasapainossa
maiden, jotka ovat sisäisen tasapainon tilanteessa, välisen kaupankäynnin nettovirrat ovat kestävällä ja
haluttavalla tasolla. Näin FEER keskittyy tasapainotilanteeseen jossa talouden keskipitkän aikavälin
perusasiat ovat kunnossa ja sivuuttaa lyhyen aikavälin sykliset tekijät. Clark ja MacDonald (1998)
johtavat FEERin teoreettisesti lähtien liikkeelle tilanteesta, jossa vaihtotase vastaa (negatiivista) pää-
omatasetta:
CA≡−KA, (2)
jossa CA on vaihtotase ja KA pääomatase. Heidän mukaansa FEER-menetelmässä usein keskitytään
vaihtotaseen määrääviin tekijöihin ja arvioidaan pääomataseelle keskipitkän aikavälin tasapainoarvo
muiden tekijöiden perusteella. Vaihtotase on yleensä funktio kotimaan ja ulkomaan aggregoiduista
kysynnöistä yd ja y f ja reaalisesta efektiivisestä vaihtokurssista q. Valittaessa lineaarinen funktiomuo-
to, saadaan
CA = b0+b1q+b2y¯d +b3y¯ f =−K¯A, (3)
jossa b1 < 0, b2 < 0 ja b3 > 0. Vaihtokurssi q joka toteuttaa yhtälön (3) on FEER:
FEER =
(−K¯A−b0−b2y¯d−b3y¯ f )/b1. (4)
Näin ollen FEER ei sinänsä ole teoria vaihtokurssin määräytymisestä, vaan se antaa ainoastaan tietyn-
laista makrotaloudellista ideaalitilannetta vastaavan vaihtokurssin arvon. Tätä ideaalista tasapainoar-
voa voidaan sitten verrata vallitsevaan vaihtokurssiin ja päätellä näin valuutan yli- tai aliarvostus.
(Clark & MacDonald, 1998)
BEER (Behavioral Equilibrium Exchange Rate) on yleisempi tapa esittää vaihtokurssiin vaikuttavat
niin pidemmän kuin lyhyenkin aikavälin tekijät funktiomuodossa. Clark ja MacDonald (1998) esit-
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Tt + εt , (5)
jossa qt on hetken t reaalinen vaihtokurssi, Z1 on vektori taloudellisia fundamenttejä joilla on vaiku-
tusta pitkällä aikavälillä, Z2 on vastaava vektori keskipitkän aikavälin tekijöistä jotka voivat olla
yhteydessä esim. taloudellisiin sykleihin, β1 ja β2 ovat kerroinvektoreita, T on vaihtokurssiin vaikut-
tavien väliaikaisten, lyhyen aikavälin tekijöiden vektori, τ on näitä tekijöitä vastaava kerroinvektori ja
ε on satunnainen häiriötermi. Yhtälö (5) selittää täysin kullakin hetkellä havainnoidun vaihtokurssin:
senhetkinen tasapainoinen BEER-kurssi q
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Hetkellä t voidaan hetkellinen poikkeama tasapainosta (current misalignment, cm) määritellä seu-
raavasti:






Tt + εt . (7)
Koska kuitenkin myös pidemmän aikavälin taloudelliset fundamentaalitekijät voivat olla poikenneet















Tt + εt , saadaan
vaihtokurssin kokonaispoikkeama tasapainoarvosta jaettua osiin:
tm = τ
′









Yhtälöstä (9) nähdään nyt, että BEER-menetelmän avulla voidaan vaihtokurssin yli- tai aliarvos-
tus jakaa väliaikaisten tekijöiden vaikutukseen, satunnaisiin häiriöihin ja taloudellisten fundamen-
taalitekijöiden poikkeamaan omista tasapainoarvoistaan. BEER pystyy siis ottamaan FEERiä parem-
min huomioon lyhyen aikavälin tekijöiden vaikutuksen. Ongelmana on kuitenkin sopivien muuttujien
valinta Z1 :een, Z2 :een ja T :hen. Clark ja MacDonald määrittelevät pitkän aikavälin tasapainokurssin
q
′
t riippuvaksi ainoastaan pitkän aikavälin muuttujista Z1, johon he sisällyttävät ulkomaankaupan
vaihtosuhteen, ulkomaanvaluuttavarallisuuden (Net Foreign Assets, NFA) ja seuraavassa kappaleessa
käsiteltävää Balassa-Samuelson -efektiä kuvaavan kotimaisten ei-kilpailullisten hyödykkeiden (non-




Balassa-Samuelson -efekti on olennainen käsiteltäessä kehittyvien talouksien valuuttoja. Asian toi-
vat esille omilla tahoillaan Balassa (1964) ja Samuelson (1964). Balassa-Samuelson -hypoteesin
mukaan kehittyvien maiden reaaliset vaihtokurssit ovat kehittyneisiin maihin nähden aliarvostettu-
ja, mutta talouden kehittyessä poikkeama poistuu. Balassaa (1964) mukaillen ilmiö voidaan johtaa,
kun jaetaan kahden maan (A ja B) talouden tuotanto kansainvälisillä markkinoilla kilpailullisiin ja
ei-kilpailullisiin hyödykkeisiin (ei-kilpailullisia hyödykkeitä ovat esim. palvelut), ja oletetaan, että
toisella maalla (A) on tuottavuudessa absoluuttinen etu molemmissa hyödykekategorioissa, mutta
etu on suurempi kilpailullisissa hyödykkeissä. Nyt ei-kilpailullisten hyödykkeiden eli palveluiden
suhteellinen hinta muihin hyödykkeisiin nähden on maassa A suurempi. Kilpailullisten hyödykkeiden
hinnat eri maissa ovat samat, kansainvälisen kaupankäynnin pakottamina. Maiden välinen ostovoima-
pariteetti, joka määritellään maan B ja maan A hintatasojen suhteena, on nyt aina pienempi kuin







jossa pB ja pA ovat maiden B ja A hinnat, q1 ja q2 ovat kilpailulliset ja ei-kilpailulliset hyödykkeet
ja rA on tasapainoinen vaihtokurssi maiden valuuttojen välillä, mitattuna maan A valuutassa. Näin
paremman tuottavuuden maan A valuutta vaikuttaa ostovoimapariteetin perusteella olevan aina yliar-
vostettu. Balassa (1964) esittää, että jos tuottavuutta edustamaan valitaan per capita bruttokansan-
tuote, ostovoimapariteetin ja vaihtokurssin suhde on kasvava funktio per capita BKT:stä:
PPP
r
= F(y), F ′(y)> 0. (11)
Tärkeä oletus on, että kansainväliset erot tuottavuudessa ovat suuremmat kilpailullisissa hyödykkeissä
kuin palveluissa, ja että hinnat ovat yhtä kuin rajakustannukset. Tällöin maiden väliset palkkaerot
kilpailullisissa hyödykkeissä vastaavat eroja tuottavuudessa, jolloin maan sisäinen työvoiman liikku-
vuus yhtäläistää vastaavasta työstä saadut palkat eri sektoreilla, mutta koska palvelualalla kansain-
väliset erot tuottavuudessa ovat pienemmät, tulee palveluista suuremman tuottavuuden maassa A
muihin hyödykkeisiin nähden suhteellisesti kalliimpia kuin maassa B. Palvelut sisällytetään nyt os-
tovoimapariteetin yhtälöihin, mutta niiden ei-kilpailullisen luonteen takia ne eivät suorasti vaikuta
vaihtokurssiin, jolloin ostovoimapariteetti esitettynä kuten yhtälössä (10) tulee olemaan pienempi
kuin maiden välinen tasapainovaihtokurssi. Mitä suurempia ovat erot kilpailullisten hyödykkeiden
tuotannon tuottavuudessa, sitä suuremmiksi tulevat erot palkoissa ja palveluiden hinnoissa, ja sitä
suurempi tulee olemaan ero ostovoimapariteetin mukaisen vaihtokurssin ja todellisen tasapainovaih-
tokurssin välillä. (Balassa, 1964)
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Yhtälön (11) avulla voidaan estimoida Balassa-Samuelson -efekti, yleensä puulatusta useita maita
sisältävästä aineistosta, ja valuuttojen mahdollinen Balassa-Samuelson -efektistä poikkeava yli- tai
aliarvostus. Tällaisia tutkimuksia yuanin osalta ovat mm. Cheung, Chinn & Fujii (2007a).
3.2.4 Aiempien tutkimuksien tuloksia yuanin aliarvostuksen osalta
Tulokset yuanin mahdollisen aliarvostuksen tutkimuksesta ovat olleet moninaisia. Korhonen ja Ritola
(2009) esittävät meta-analyysinsä osana yhteenvedon vuosien 1998-2007 tutkimuksen tuloksista:
arviot yuanin vaihtokurssin poikkeamasta tasapainoarvostaan vaihtelevat 67 prosentin aliarvostuksen
ja 10 prosentin yliarvostuksen välillä, keskiarvon ollessa 18 prosentin aliarvostus. Kaikkiaan 79,4
% Korhosen ja Ritolan läpikäymistä 97 tutkimuksesta toteaa yuanin olevan ainakin jonkin verran
aliarvostettu, kun taas 12,4 % toteaa sen olevan jotakuinkin oikealla tasollaan ja 8,2 % näkee merkkejä
yliarvostuksesta. Korhonen ja Ritola löytävät meta-analyysissään useita tilastollisesti merkittäviä te-
kijöitä, jotka vaikuttavat tutkimuksessa saatuun poikkeaman määrään: tutkimuksen tekijöiden yhteys
investointipankkeihin tuottaa keskimäärin pienempiä poikkeamia, kuten myös aikasarjamenetelmien
käyttö verrattuna poikkileikkausaineistojen tuloksiin. Lisäksi he epäilevät, että sellaiset tutkimukset
joissa yli- tai aliarvostus on todettu hyvin suureksi, tulevat helpommin julkaistuiksi. Korhosen ja
Ritolan (2009) mukaan tulosten perusteella onkin varottava tukeutumasta liian harvoihin tutkimuk-
siin mahdollista yuanin poikkeamaa arvioitaessa. Muita katsauksia tutkimuksen tilaan ovat Cheung,
Chinn & Fujii (2007b) ja Das (2009). Molemmat toteavat Korhosen ja Ritolan (2009) tapaan esti-
maattien suuren hajonnan ja käytettyjen menetelmien moninaisuuden.
Funke ja Rahn (2005) tutkivat yuanin aliarvostuskysymyksiä BEER- ja PEER (Permanent Equi-
librium Exchange Rate) -tasapainovaihtokurssien avulla. BEER-kehikossa he valitsevat pitkän ja
keskipitkän aikavälin muuttujiksi (Z1 ja Z2 yhtälöissä (5) - (9)) ulkomaanvaluuttavarallisuuden ja
Balassa-Samuelson -efektiin tuottavuuseroa kuvaamaan ulkomaankaupan mukaan painotetun koti-
maisen kuluttajahintaindeksin ja tukkuhintaindeksin suhteen. Koska kuitenkin myös nämä pitkän
aikavälin muuttujat voivat olla hetkellisesti epätasapainossa, Funke ja Rahn rakentavat aikasarja-
datalle virheenkorjausmallin (Vector Error Correction Model, VECM), jossa pitkällä aikavälillä vakaat
komponentit muodostavat PEER-vaihtokurssin. Funke ja Rahn käyttävät selitettävänä vaihtokurssina
Kiinan ulkomaankaupan mukaan painotettua yuanin reaalista efektiivistä vaihtokurssia (REER, Real
Effective Exchange Rate). Tutkittu ajanjakso kattaa vuodet 1994 - 2002. Mallin estimoimisen tulokse-
na he toteavat yuanin olleen 11-12 % aliarvostettu dollaria vastaan vuoden 2002 lopussa, suurimman
aliarvostuksen ollessa noin 15 % vuonna 1999. (Funke & Rahn, 2005)
Wang, Hui & Soofi (2006) ottavat BEER-estimointiinsa mukaan muuttujiksi yuanin REER-vaihto-
kurssin, ulkomaankaupan vaihtosuhteen (terms of trade), ulkomaanvaluuttareservit ja rahan tarjonnan
muutoksen kuvaamaan rahapolitiikkaa sekä Balassa-Samuelson -efektiä kuvaavan kilpailullisten ja
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ei-kilpailullisten hyödykkeiden hintojen suhteen. Näistä viimeisen muuttujan he kuitenkin toteavat
olevan perinteisessä muodossaan (kuluttajahintaindeksi jaettuna tukkuhintaindeksillä) Kiinan tapauk-
sessa epävarma, ja korvaavat empiirisessä tutkimuksessa sen per capita tuotannolla. Usein käytettyä
korkotasojen erotusta he eivät myöskään käytä Kiinan tiukkojen pääomakontrollien takia. Tällöin
BEER-malli on
q∗ = β0+β1res+β2mon+β3tot+β4tnt+µ, (12)
jossa q∗ on reaalinen tasapainokurssi, res ulkomaanvaluuttareservit, tot ulkomaankaupan vaihtosuhde,
tnt kilpailullisten ja ei-kilpailullisten hyödykkeiden hintojen suhde (korvattuna per capita tuotannolla)
ja µ häiriötermi. Kaikki muuttujat ovat logaritmidifferenssejä. Kun todellinen, havaittu REER-kurssi
on qt , saadaan
∆qt = θ (q∗t −qt)+ εt (13)
jossa εt on virhetermi ja θ on sopeutumiskerroin. Yhdistämällä yhtälöt (12) ja (13) saadaan
qt = θβ0+(1−θ)qt−1+θβ1res+θβ2mon+θβ3tot+θβ4tnt+θµ. (14)
Estimoinnin tuloksena Wang et al. saavat yhteisintegroivan yhtälön
REER = 0,859res+1,254tnt−1,179mon+0,337tot+5,509, (15)
jossa kaikki muut kertoimet paitsi tot ovat merkitseviä 5 %:n tasolla. Virheenkorjausmallin estimoimi-
nen tuottaa sopeutumiskertoimen θ arvoksi −0,105, mikä tarkoittaa että jos yuanin reaalinen vaih-
tokurssi tippuu yhtälön (15) määräämän tason alle, se revaluoituu takaisin päin noin 10,5 % vuodessa.
Wang et al. käyttävät vielä Hodrick-Prescott -suodatinta satunnaisten vaihteluiden eliminoimiseksi
ja pysyvän BEER-arvon löytämiseksi, ja toteavat vertailussa yuanin olevan noin 3 % aliarvostettu
vuoden 2004 lopussa. (Wang et al., 2006)
Cheung, Chinn & Fujii (2007a) tutkivat yuanin aliarvostusta Balassa-Samuelson -hypoteesin perus-
teella 160 maata vuosina 1975-2004 kattavan paneeliaineiston avulla. He etsivät relaatiota reaalisen
vaihtokurssin ja per capita tulojen välillä. Cheung et al. lähtevät liikkeelle puulatusta OLS-regressiosta
ja yksinkertaisesta yhtälöstä
qit = β0+β1yit +uit , (16)
jossa qit on kunkin maan i reaalinen vaihtokurssi suhteessa Yhdysvaltoihin vuonna t (kuvaa suhteel-
lista hintatasoa), yit on vastaavasti reaalinen per capita bruttokansantuote suhteessa Yhdysvaltoihin ja
uit on virhetermi. Kuvassa 1 Cheung et al. esittävät puulatun aineiston ja siihen yhtälön (16) mukaan
sovitetun regressiosuoran virhemarginaaleineen. Kiinan data on erotettu muista punaisella.
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Kuvio 1: Suhteellisen reaalisen vaihtokurssin ja suhteellisen per capita BKT:n yhteys, puulattu OLS.
(Lähde: Cheung et al, 2007a)
Kuvan 1 yleinen trendi on hyvä esimerkki Balassa-Samuelson -efektistä, mutta samalla voidaan havai-
ta Kiinan kehityskulun olevan hyvin erilainen. Siitä nähdään myös että datan hajonta vaikeuttaa huo-
mattavasti valuuttojen yli- tai aliarvostuksen arviointia tässä kehikossa. Lisäksi Cheung et al. löytävät
vahvaa autokorrelaatiota, jonka huomioon ottamisen jälkeen on yhä vaikeampaa saada tilastollisesti
merkitseviä tuloksia. He myös ottavat käyttöön erilaisia kontrollimuuttujia kuten demografisia tekijöi-
tä, pääomataseen avoimuutta, monetaarisen järjestelmän tilaa ja korruptiota kuvaavia muuttujia joista
suuri osa on tilastollisesti merkitseviä, mutta lopputuloksena he eivät edelleenkään havaitse Kiinan
yuanin olevan tilastollisesti merkitsevästi aliarvostettu vuonna 2004. Kuitenkin he toteavat, että datan
hajonnan takia ei voida myöskään sanoa varmasti etteikö jonkinasteista aliarvostusta olisi. (Cheung
et al. 2007a)
Coudert & Couharde (2007) tutkivat yuanin aliarvostusta ja pyrkivät mittaamaan eroa Kiinan kehityk-
sen ja tavallisen Balassa-Samuelson -efektin välillä. 132 maan puulattu aineisto vuosilta 2000-2004
tuottaa OLS-menetelmällä yuanin aliarvostukseksi 63,5 % Balassa-Samuelson -kehikon mukaan, hie-
man homogeenisemmissä otoksissa Coudert & Couharde saavat tilastollisesti merkitseviksi tuloksiksi
44-46 %. Varsinainen paneeliestimointi epästationaarisuus ja yhteisintegraatio huomioonottaen antaa
tulokseksi 16-29 %:n aliarvostuksen vuoden 2005 toisella neljänneksellä. Samalla se kuitenkin osoit-
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taa, että Kiinan osalta Balassa-Samuelson -efektin kerroin (kuten regressiosuora kuvassa 1) on merkit-
sevästi negatiivinen. Näin ollen he toteavat ettei Balassa-Samuelson -efekti toimi Kiinassa. Syynä tälle
he pitävät rajoituksia pääoman ja työvoiman liikkuvuudelle: rajoitukset estävät palkkaerojen tasoit-
tumista kilpailullisen ja ei-kilpailullisen sektorin välillä. Suurimmalla osalla muita aineiston maita
Balassa-Samuelson -hypoteesi saa kuitenkin vahvistusta. Koska Kiina vaikuttaa erityistapaukselta,
Coudert & Couharde pyrkivät estimoimaan sille oman tasapainovaihtokurssin FEER-menetelmien
avulla. Viiden maan pitkän aikavälin NIGEM-tasapainomalli estimoituine tasapainoisine vaihtota-
seineen tuottaa lopputulokseksi yuanille 44-54 %:n aliarvostuksen kahdenvälisessä vaihtokurssissa
Yhdysvaltain dollaria vastaan ja 23-30 %:n aliarvostuksen efektiivisessä vaihtokurssissa vuodelle
2003. (Coudert & Couharde, 2007)
Guo (2010) tutkii Balassa-Samuelson -hypoteesia Kiinan tapauksessa, kiinnittäen erityistä huomiota
vuosien 1985-2000 aikana käytössä olleen virallisen vaihtokurssin ja mustan pörssin epävirallisen
vaihtokurssin välisiin eroihin. Esimerkiksi vuoden 1989 lopussa mustan pörssin vaihtokurssi oli 15
yuania dollarilta, kun taas samaan aikaan virallinen vaihtokurssi oli vain 3,72 yuania dollarilta. Guon
mukaan mittavalla mustan pörssin valuuttakaupalla on merkittävä vaikutus kotimaisiin hintoihin ja
siten Balassa-Samuelson -hypoteesiin. Lisäksi hän jakaa Kiinan eri alueisiin alueiden välisten erojen
havaitsemiseksi. Paneeliestimointien tuloksena Guo esittää, että mustan pörssin vaihtokurssit ovat itse
asiassa ostovoimapariteetin mukaiset, ja että mustan pörssin valuuttahinnat ovat Balassa-Samuelson
-hypoteesin suhteen huomattavasti enemmän konsistentit kuin virallinen vaihtokurssi. (Guo, 2010)
Yhteenvetona yuanin tasapainovaihtokurssia ja yli- tai aliarvostusta koskevasta tutkimuksesta voidaan
todeta, että hajonta tuloksissa on suurta. Näin toteavat myös Korhonen & Ritola (2009) ja Das (2009).
Tässä tarkemmin käsitellyistä tutkimuksista kaikki estimaatit tukevat käsitystä yuanin jonkinasteis-
esta aliarvostuksesta dollariin nähden 2000-luvun alkupuolella, joskin Cheung et al. (2007a) saavat
tilastollisesti epävarmoja tuloksia. Aliarvostuksen määrä prosentteina on kuitenkin hyvin epävarma
ja vaihtelee laajalla skaalalla. Onkin selvää, ettei yuanin aliarvostuksesta ole vielä sanottu lopullista
sanaa, vaan uudet menetelmät ja aineistot tuovat kaikki oman tärkeän osansa käytyyn keskusteluun.
Joka tapauksessa empiirisin todistein saatuja merkkejä aliarvostuksesta on olemassa, mikä näyttäisi
tukevan Yhdysvalloissa usein esitettyjä vaatimuksia yuanin revalvoimisesta. Ei kuitenkaan ole it-
sestäänselvyys millaisia seurauksia tällaisilla toimenpiteillä olisi, kuten nähdään seuraavassa kap-
paleessa.
3.3 Ulkomaankaupan joustot: onko yuanin vaihtokurssilla merkitystä?
Reaalisen vaihtokurssin muutos vaikuttaa tuonti- ja vientitavaroiden hintoihin. Hinnat taas vaikutta-
vat kysyntään ja tarjontaan. Yleisemmässä tapauksessa maan A ja muun maailman (ROW) välisen
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jossa D on kysyntä, S tarjonta, Y tulot, P hintataso ja alaindekseinä M tarkoittaa tuontia ja X vientiä.
Maan A tuonnin kysyntään vaikuttava tuonnin hinta PAM on yhtä kuin muun maailman viennin hinta
kertaa nimellinen vaihtokurssi E:








jossa PA ja PROW ovat aggregoidut hintatasot ja reaalinen vaihtokurssi on Q = E ∗PROW/PA. Vas-
taava pätee muulle maailmalle maan A suhteen. Tasapainossa kysyntä vastaa tarjontaa: DAM = S
ROW
X
ja DROWM = S
A
X . Tältä pohjalta on mahdollista estimoida maan A ulkomaankaupan jousto vienti- ja
tuontihintojen ja/tai painotetun, efektiivisen vaihtokurssin suhteen (kts. esim. Chinn, 2005; Crane,
Crowler & Quayym, 2007; Marquez & Schindler, 2007; Langwasser, 2009). Näin voidaan tutkia
myös ns. Marshall-Lerner -ehtoa, jonka mukaan viennin ja tuonnin kysyntäjoustojen summan itseis-
arvon on oltava suurempaa kuin yksi, jotta devalvointi parantaisi kauppatasetta (Bahmani-Oskooee
& Goswami, 2004). Tällöin on kuitenkin tuotettava aggregoituja muuttujia muun maailman (ROW
yhtälöissä (17)-(21)) osalta. Tällainen aggregointi voi olla ongelma sinänsä, eikä yksittäisten maiden
luonne pääse nousemaan esille.
Ulkomaankaupan joustoja voidaan kuitenkin estimoida myös kahdenvälisessä kaupassa. Bahmani-
Oskooee ja Goswami (2004) esittävät tällaisen mallin Japanin ja sen suurimpien kauppakumppanei-
den väliselle kaupalle, keskittyen lähinnä Japanin-Yhdysvaltain kauppaan. Heidän mallissaan kah-
denvälisen kaupan yli- tai alijäämä voidaan esittää seuraavasti:
T B$i = P
$
X Xi−P$MMi, (22)
jossa T B$i on Japanin (tässä kotimaana) ja maan i välisen kaupan yli- tai alijäämä (Trade Balance)
mitattuna dollareissa, P$X on Japanin vientihinta dollareissa, P
$
M on tuontihinta dollareissa ja Xi ja
Mi ovat viennin ja tuonnin määrät maan i ja Japanin välillä. Nyt Japanin jenin arvon aleneminen
dollariin nähden alentaa Japanin vientihintaa P$X . Japanin viennin (eli Yhdysvaltain tuonnin) joustosta
riippuu, miten tämä vaikuttaa tuloon P$X Xi. Kahdenvälisen kaupan tapauksessa ei kuitenkaan voida
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suoraan havainnoida tuonti- ja vientihintoja, sillä nämä indeksit lasketaan kunkin maan kaikesta
ulkomaankaupasta yhteensä. Niinpä Bahmani-Oskooee ja Goswami keskittyvät tuonnin ja viennin
arvojen ja reaalisen valuuttakurssin väliseen suhteeseen, eli tulojen P$X Xi ja P
$
MMi mallintamiseen.
Heidän mallinsa tuonnin ja viennin arvoille Japanin kahdenvälisessä kaupassa on seuraavanlainen:













+ εt , (24)
jossa V Xit ja V Mit ovat Japanin viennin ja tuonnin arvot maan i kanssa käydyssä kaupassa periodilla t,
Yit ja Yjt ovat Japanin ja maan i bruttokansantuotteet periodilla i ja PiEi/Pj on reaalinen valuuttakurssi,
jossa Pi ja Pj ovat maiden hintatasot ja Ei on nimellinen vaihtokurssi maan i valuutassa. Bahmani-
Oskooee ja Goswami esittävät, että kertoimista b > 0, e > 0, c > 0 ja f < 0. Yhtälöt (23) ja (24)
kuvaavat heidän mukaansa muuttujien pitkän aikavälin suhteita, ja lyhyen aikavälin dynamiikkaa
varten ne on muokattava virheenkorjausmalleiksi. Bahmani-Oskooee ja Goswami käyttävät muokat-
tua ARDL-mallia. 9 maata (Kiina ei ole mukana) kattavista tuloksista ilmenee, että Japanin vienti
ei ole joustavaa jenin muutosten suhteen (kertoimet eivät eroa nollasta), mutta tuonnin osalta useita
negatiivisia merkitseviä kertoimia löytyy. Tuonti vaikuttaa siis Japanin osalta olevan huomattavan
joustavaa ja poikkeavan selvästi viennistä. Selitykseksi tälle he esittävät, että japanilaiset vientiyrityk-
set pyrkivät revalvaatiotilanteessa omia kustannuksiaan pienentämällä pitämään kiinni jo saavutetusta
viennin tasosta. (Bahmani-Oskooee & Goswami, 2004)
Bahmani-Oskooee ja Ratha (2008) käsittelevät Yhdysvaltain bilateraalista kauppaa samoin metodein
kuin Bahmani-Oskooee ja Goswami (2004). Data sisältää 19 maata, jotka kattavat 54,39 % Yhdys-
valtain ulkomaankaupasta vuonna 1999. Kiina ei ole mukana tarkastelussa. Reaalisen valuuttakurssin
suhteen joustavuutta ilmaisevia merkitseviä kertoimia tuonti- ja vientiyhtälöistä löytyy useita, mutta
kaikkien maiden osalta vienti ja tuonti eivät kuitenkaan jousta. Tilastollisesti merkitsevät valuuttajous-
tot vaihtelevat viennissä -0,39:stä (vienti Saksaan) -3,08:aan (vienti Uuteen-Seelantiin) ja tuonnissa
0,91:stä (tuonti Saksasta) 1,57:ään (tuonti Tanskasta). Joustot BKT:n suhteen ovat merkitseviä ja
oikean merkkisiä viennissä kaikkien 19 maan ja tuonnissa 12 maan kohdalla. Kahdenvälisten yhtälöi-
den lisäksi Bahmani-Oskooee ja Ratha pyrkivät aggregoimaan saman datan ja vertaamaan saatu-
ja tuloksia maittain eriteltyihin tapauksiin. Aggregoidut tulokset osoittautuvat tilastollisesti epävar-
moiksi, mikä osoittaa että aggregointivaiheessa voidaan menettää informaatiota yksittäisistä maista.
(Bahmani-Oskooee & Ratha, 2008)
Marquez (1990) tutkii kahdenvälisen kaupan joustoja kahdeksan eri maan tai maaryhmän (Kanada,
Saksa, Japani, Iso-Britannia, Yhdysvallat, muut teollisuusmaat, OPEC-maat ja OPEC:iin kuulumat-
tomat kehitysmaat) välillä, estimoiden yhteensä 56 joustoparametriä kansantulolle ja vienti- tai tuon-
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tihinnoille. Data sisältää neljännesvuosittaisia havaintoja vuoden 1973 ensimmäisestä neljänneksestä
vuoden 1985 toiseen neljännekseen. Marquez havaitsee tuonnin ja viennin joustojen vaihtelevan suu-
resti maiden välillä. Osa parametreistä ei ole tilastollisesti merkitseviä, mikä tarkoittaa ettei kyseinen
kauppavirta ole joustava tulojen tai hintojen suhteen. Marquez myös aggregoi tulokset yhteen, ja
toteaa aggregoitujen tulosten olevan järkeviä mutta kadottavan suuren määrän maiden välisiä eroja
kuvaavaa informaatiota. (Marquez, 1990)
Baek ja Koo (2009) estimoivat kahdenvälisen kaupan joustoja Yhdysvaltain maataloustuotteiden
kaupassa. He käsittelevät Yhdysvaltain maataloustuotteiden tuontia ja vientiä Kanadan, Meksikon,
Japanin, Alankomaiden, Etelä-Korean, Italian, Australian, Taiwanin, Indonesian ja Ranskan kanssa
vuosina 1975-2004. Kyseiset maat kattavat keskimäärin 65 % maataloustuotteiden viennistä ja 60
% tuonnista Yhdysvalloissa vuosien 2000 ja 2005 välillä. Vaikka Kiinan osuus viennistä on tuolla
aikavälillä 6,3 % ja tuonnista 2,3 %, Baek ja Koo eivät datan puuttumisen takia ota sitä mukaan
tarkasteltavien maiden joukkoon. He suorittavat joustojen estimoinnin samoin menetelmin kuin esim.
Bahmani-Oskooee ja Goswami (2004), eli yhteisintegraation huomioon ottavan muunnellun ARDL-
mallin avulla. Estimoitavat perusyhtälöt vastaavat Bahmani-Oskooeen ja Goswamin esittämiä yhtälöitä
(22), (23) ja (24). Pitkän aikavälin kertoimista he saavat seuraavanlaisia tuloksia: viennissä kaikki
reaalisen vaihtokurssin joustokertoimet ovat 5 %:n tasolla merkitseviä ja negatiivisia välillä -0,72
- -2,47, ulkomaan BKT:n kertoimet ovat kaikki merkitseviä vähintään 10 %:n tasolla mutta osa
niistä on positiivisia ja osa negatiivisia (-1,89 - 1,07). Tuonnissa ainoastaan Kanadan vaihtokurssin
kerroin on merkitsevä ja positiivinen (0,74), kotimaan (Yhdysvaltojen) kansantuotteen kertoimet
ovat kaikki merkitseviä ja positiivisia (0,71 - 4,49). Lyhyen aikavälin dynamiikka, jonka tutkimisen
ARDL-menetelmän viiverakenne mahdollistaa, osoittaa että joidenkin maiden tapauksessa ilmenee
ns. J-käyrä -ilmiötä, jossa jousto muuttuu ajan myötä. Yhteenvedossaan Baek ja Koo toteavat, että
Yhdysvaltain ulkomaankaupan maataloustuotteissa ollessa tutkitulla aikavälillä positiivista, dolla-
rin heikentyminen voi joustotulosten mukaan parantaa kauppatasetta pitkällä aikavälillä. Lisäksi he
havaitsevat, että koska kotimaan tulojen kasvun vaikutus tuontiin on Yhdysvalloissa suurempaa kuin
ulkomaan tulojen kasvun vaikutus vientiin, on kotimaan talouskasvulla merkittävä osa maatalouden
ulkomaankaupan yli- tai alijäämän muodostumisessa. (Baek & Koo, 2009)
Tutkimus vaihtokurssien vaikutuksesta kansainväliseen kauppaan siis keskittyy joustoihin. Paljon
käytetty tapa on aggregoida kaikki ulkomaat yhteen ja laskea viennin ja tuonnin joustot tästä, kuten
Chinn (2005). Toinen, tämän tutkimuksen kannalta relevantimpi tapa, on ottaa kukin maapari omana
tapauksenaan ja laskea joustot kahdenväliselle kaupalle. Tällöin voidaan havaita eroavaisuuksia kau-
pankäynnissä eri maiden kanssa. On selvää, että eri maihin viedään ja niistä tuodaan eri määrä
eri tuotteita, ja niiden rooli kunkin maan ulkomaankaupassa on erilainen. Tällöin kahdenvälisiin
joustoihin keskittyminen antaa paremmat työkalut vaihtokurssin merkityksen arvioimiseen. Tämä
tapa on erityisen sopiva tutkittaessa Kiinan ja Yhdysvaltain ja toisaalta Kiinan ja Euroopan Unionin
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välisiä kauppasuhteita ja yuanin arvon vaikutusta niihin. Yleisesti joustokertoimien estimoinnista
saadut tulokset ovat olleet teorian mukaisia, mutta hajontaa esiintyy runsaasti, mikä toisaalta osoittaa
kahdenvälisten tarkastelujen antavan lisäinformaatiota aggregoituun dataan nähden.
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4 Menetelmät
Jotta voitaisiin todeta, millaista valuuttakoria yuanin arvo todellisuudessa seuraa, käytetään valuut-
takorin painojen estimoimiseksi Frankelin ja Wein (2007, 2008) ja Funken ja Gronwaldin (2008)
käyttämää logdifferenssiregressiota:








d logCNYt−1 = c+∑
j
w jd logX j,t−1, (26)
missä X j ovat muut koriin kuuluvat valuutat. Mikäli valuutta, tässä tapauksessa yuan, todella noudat-
taa tällaista koria ja sen arvo määräytyy puhtaasti korin painotuksien mukaan (ns. perfect basket peg),
saadaan painokertoimille w j tarkat estimaatit, virhetermiä ei ole ja regression selitysasteeksi tulee
tasan 1 (Frankel & Wei, 2007). Koska yuanilla on olemassa ainakin teoriassa 0,5 %:n vaihteluväli
edellisen päivän keskiarvon ympärillä (PBoC, 2007), ei tulos kuitenkaan tule olemaan täydellinen
kori tarkkoine painokertoimineen vaan saadut kertoimien arvot kuvaavat eri valuuttojen suhteellista
tärkeyttä yuanin kurssin määräytymisessä. Regression virhetermi kuvaa päivittäistä kaupankäynnis-
sä syntyvää satunnaisvaihtelua määrätyn keskiarvon ympärillä. Kun regressiossa on mukana myös
vakiotermi, voidaan olettaa virhetermin olevan keskimäärin 0, sillä vakiotermi mahdollistaa yuanin
arvolle lineaarisen trendin jompaan kumpaan suuntaan. Näin ollen lopullinen malli on
d logCNYt−1 = c+∑
j
w jd logX j,t−1+ εt , (27)
jossa E[εt ] = 0. Malli voidaan estimoida konsistentisti OLS-regressiona autokorrelaation ja heteroske-
dastisuuden suhteen robustien keskivirheiden avulla ja se tehdään aikasarjamallinnukseen sopivalla
gretl 1.9.1 -ohjelmistolla.
Kun yuanin valuuttakorijärjestelmästä on päästy selvyyteen, mahdollisen aliarvostuksen tutkiminen
aloitetaan Balassa-Samuelson -kehikossa. Kehittyvänä maana Kiinan tulisi olla Balassa-Samuelson
-efektin vaikutuksen alainen, jolloin tuottavuuden noustessa havaittaisiin reaalisen valuuttakurssin





ja tarkasteltava sen olemassaoloa lukuisista maista koostuvien havaintojen perusteella. Mikäli yleisen
tason Balassa-Samuelson -efekti löytyy, voidaan Kiinan kehitystä verrata tähän keskimääräiseen kehi-
tykseen ja todeta mahdolliset poikkeamat kuten Coudert & Couharde (2007) ja Cheung et al (2007a).
25
Kyseisten tutkimusten aineisto ei yllä 2000-luvun puolivälin yli, joten uudempi laaja paneeliaineisto
voi tuottaa uusia tuloksia Balassa-Samuelson -näkökulmasta. Valuutan arvostusta kuvaamaan käyte-
tään ko. maan reaalista valuuttakurssia Yhdysvaltain dollariin nähden, jolloin muuttuja kuvaa maan
suhteellista hintatasoa. Suhteellisen tuottavuuden proxyna käytetään per capita bruttokansantuotet-
ta suhteessa Yhdysvaltain per capita BKT:hen vastaavalla ajanhetkellä. Tällöin kehittyvissä maissa
voidaan ajatella tällaisen muuttujen arvojen kasvamisen kuvaavan ns. “catching up”-ilmiötä maan
suhteellisen tuottavuuden noustessa. Kontrollimuuttujiksi otetaan rahatalouden tilaa kuvaava M2/BKT-
muuttuja ja valtion velka suhteessa bruttokansantuotteeseen. Cheung et al. (2007a) toteavat M2/BKT-
muuttujan olevan merkitsevä selittäjä suhteelliselle hintatasolle ja mainitsevat valtion budjettiali-
jäämän mahdollisesti vaikuttavan kauppataseisiin keskipitkällä aikavälillä.
Seuraten Coudert & Couharden (2007) ja Cheung et al.:n (2007a) esimerkkiä, funktiomuoto oletetaan
logaritmeissa lineaariseksi. Paneeliaineiston joustavuus mahdollistaa yksinkertaisen puulatun OLS-
mallin lisäksi fixed effect- tai random effect -mallinnuksen. Fixed effect (FE) -mallissa kukin poikki-
leikkausyksikkö i saa oman vakioterminsä, jolloin yleinen malli on muotoa
yit = αi+ x
′
itβ + εit . (29)
Random effects (RE) -mallissa sen sijaan oletetaan, että poikkileikkausyksiköiden vakiotermien väliset
eroavaisuudet ovat satunnaisia, peräisin jakaumasta jonka keskiarvo on µ ja varianssi σ2α , ja riip-
pumattomia selittävistä muuttujista xit . Tällöin mallin virhetermi koostuu kahdesta komponentista:
αi, joka kuvaa ajasta riippumattomia satunnaisia eroavaisuuksia poikkileikkausyksiköiden välillä, ja
εit , joka on satunnainen jäännöstermi. Näin random effects -mallin yleinen muoto on
yit = µ+ x
′
itβ +αi+ εit (30)
(Verbeek, 2003, 310).
RE- ja FE-mallien välinen valinta voidaan tehdä Hausmanin testillä. RE-mallissa poikkileikkausyk-
siköiden satunnaisten erojen αi on oltava riippumattomia selittävistä muuttujista xit (kts. yhtälö (30)).
Verbeekin (2003, 319) mukaan Hausmanin testi asettaa nollahypoteesiksi, että xit ja αi ovat kor-
reloimattomia. Hypoteesia testataan vertailemalla kahta estimaattoria, joista toinen on konsistent-
ti vain nollahypoteesin ollessa voimassa (RE-estimaattori βˆRE) ja toinen on konsistentti nollahy-
poteesista riippumatta (FE-estimaattori βˆFE)2. Mikäli estimaattoreiden erotus βˆFE − βˆRE on suuri,
voidaan nollahypoteesin paikkansapitävyyttä epäillä. Tämän erotuksen kovarianssimatriisi nollahy-
2FE-estimaattori on konsistentti jos E [εitxis] = 0 kaikille s ja t, riippumatta siitä pitääkö Hausmanin testin
nollahypoteesi paikkansa vai ei. (Verbeek, 2003, 319)
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jossa Vˆ on kovarianssimatriisin estimaatti. Nollahypoteesin ollessa voimassa ξH noudattaa asymptoot-
tista χ2-jakaumaa vapausastein K, jossa K on β :n elementtien määrä. Nollahypoteesin hylkäämisestä
seuraa, että RE-malli ei ole konsistentti, jolloin FE-mallin käyttö on suositeltavampaa. (Verbeek,
2003)
Paneeliaineiston kanssa on myös otettava huomioon puuttuvien havaintojen aikaansaama epätäydel-
lisyys ja mahdollinen havaintojen valikoitumisharha. Epätäydellisessä paneelissa FE- ja RE-estimaat-
torit ovat harhaisia, mikäli havainnon olemassaolo riippuu jostakin endogeenisestä tekijästä (Ver-
beek, 2003, 343). Verbeek ja Nijman (1992) ehdottavat mahdollisen valikoitumisharhan testaamiseksi
yksinkertaista testiä. Testissä muodostetaan indikaattorimuuttuja rit , joka saa arvon 1 mikäli poikki-
leikkausyksikkö i on havainnoitu hetkellä t ja arvon 0 mikäli havainto puuttuu. rit kuvaa siis sitä,
puuttuuko havainto vai ei. Havainnon mukanaolon voidaan ajatella riippuvan tietyistä eksogeenisista
tekijöistä zit siten että
r∗it = zitγ+ξ
∗
i +ηit , (33)
jossa zit mahdollisesti sisältää osin samoja tekijöitä kuin varsinaisessa estimointiyhtälössä selittävä
xit , ξ ∗i on havaitsemattomia ajasta riippumattomia tekijöitä kuvaava termi ja ηit on havaitsematon sat-
unnainen virhe, ja rit = 1 jos r∗it > 0, rit = 0 muualla. r :n prosessi täytyisi tietää jotta paneeliestimoin-
ti voitaisiin suorittaa harhattomasti. Valikoitumisharhan olemassaoloa voidaan kuitenkin Verbeekin
ja Nijmanin (1992) mukaan testata vaikkei prosessia yhtälössä (33) tunnettaisikaan. Tämä voidaan
tehdä lisäämällä paneeliyhtälöön jokin r :n funktio ja testaamalla sen merkitsevyyttä. Mikäli funktio
on merkitsevä, on syytä epäillä että valikoitumisharha on olemassa. Verbeek ja Nijman ehdottavat






olevan voimakkain testatuista. (Verbeek & Nijman, 1992)
Paneeliaineiston mahdollisen autokorrelaation ja heteroskedastisuuden varalta käytetään Arellanon
(1987) robusteja keskivirheitä. Kerroinestimaattien asymptoottisen varianssimatriisin estimaattori on
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tällöin muotoa





















i , uˆi ovat mallin residuaalit, Xi = (xi1, xi2, ..., xit) ja yläindeksi * tarkoittaa
erotusta ajallisesta keskiarvosta, esim. X∗i = xit − 1T ∑Tt=1 xit ja X∗ = (X∗1 , X∗2 , ..., X∗N) (kts. Arellano,
1987 ja Verbeek, 2003, 323).
Paneeliaineiston yksikköjuuritestauksessa käytetään usein ns. IPS-testiä (Im, Pesaran & Shin, 20033).
Yksinkertaisessa tapauksessa oletetaan stokastisen prosessin yit olevan seuraavanlainen autoregressii-
vinen prosessi:
yit = (1−φi)µi+φiyi,t−1+ εit , (36)
joka voidaan kirjoittaa myös
∆yit = αi+βiyi,t−1+ εit (37)
jossa αi = (1−φi)µi ja βi =−(1−φi). Nollahypoteesi yksikköjuurista paneelissa on tällöin H0 : βi =
0∀i ja vastahypoteesi H1 : βi < 0, i = 1, 2, ..., N1, βi = 0, i = N1+1, N1+2, ..., N, eli vastahypoteesi
mahdollistaa tilanteen jossa jokin osa aikasarjoista sisältää yksikköjuuren mutta muu osa ei. Vastahy-
poteesi IPS-testissä ei myöskään pakota kertoimia βi samoiksi, ts. βi = β < 0, vaan ne voivat olla






ρi j∆yi,t− j + εit . (38)
Im, Pesaran & Shinin (2003) t¯−testisuure on tällöin aritmeettinen keskiarvo t-testisuureista, jotka
saadaan kun testataan βi = 0 kussakin ADF-regressiossa. Testisuureen jakauma ei ole standardi, mutta
Im, Pesaran ja Shin taulukoivat sen simuloituja arvoja artikkelissaan. Im, Pesaran ja Shin kuitenkin
varoittavat, että vastahypoteesin yleisen luonteen takia nollahypoteesin hylkääminen ei kerro, kuinka
suuri osa sarjoista i on stationaarisia, ja osalla sarjoja voi silti olla yksikköjuuri. Baltagin (2003,
239) mukaan IPS-testin voima on kuitenkin paljolti riippuvainen determinististen komponenttien
spesifikaatiosta, eli siitä onko ADF-regressioissa mukana vakiota tai trendiä. Lisäksi Baltagin (2003,
239) mukaan IPS-testi vaatii täydellisen paneelin. Im, Pesaran & Smith (2003) kuitenkin toteavat,
että testi voidaan yleistää myös epätäydellisiin paneeleihin, jolloin kuitenkin ADF-yhtälöistä saadut
t-testisuureet eivät ole identtisesti jakautuneet. Näiden epävarmuustekijöiden vuoksi käytetään tässä
IPS-testin lisäksi Maddalan ja Wun (1999) esittelemää Fisher-tyyppistä testiä. Testissä muodostetaan
3Alkuperäinen working paper on vuodelta 1997.
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jolloin P ∼ χ2 vapausastein 2N. Fisher-ADF-testiin ei liity oletuksia niiden ADF-yhtälöiden raken-
teesta, joista p-arvot on saatu. Näin yksittäisissä ADF-regressioissa voi olla erilaisia deterministisiä
komponentteja ja aikasarjojen pituuskin voi vaihdella, mikä tarkoittaa ettei epätäydellinen paneeli tuo-
ta ongelmia. Tällainen Fisher-testi on myös mahdollista tehdä ei vain ADF-testin vaan minkä tahansa
yksikköjuuritestin tulosten avulla (Maddala & Wu, 1999). Molempiin testeihin ADF-regressioiden
viiveiden määrä valitaan jäljempänä esiteltävän Schwarzin informaatiokriteerin perusteella.
Yuanin mahdollisen yli- tai aliarvostuksen vaikutuksia tutkitaan kahdenvälisten ulkomaankaupan jous-
tojen avulla. Kiinan ja Yhdysvaltain sekä Kiinan ja euroalueen väliselle kaupalle estimoidaan jous-
tot maiden tulojen ja keskinäisen, reaalisen vaihtokurssin avulla. Mallinnustapa seuraa Bahmani-
Oskooeen ja Goswamin (2004) menetelmiä. Kiinan ja Yhdysvaltain välisen bilateraalisen kaupan
yli- tai alijäämä on muotoa
T BKY = PX ,KY XKY −PM,KY MKY , (40)
jossa T BKY on Kiinan-Yhdysvaltain kaupan yli- tai alijäämä, PX ,KY ja PM,Y K ovat viennin ja tuonnin
hinnat Kiinan-Yhdysvaltain kaupassa, XKY on vienti Yhdysvalloista Kiinaan ja MKY on tuonti Kiinas-
ta Yhdysvaltoihin. Vastaavasti rakentuu Kiinan ja euroalueen välisen kaupan yli- tai alijäämä T BKE 4.
Koska kyse on kahdenvälisestä kaupasta, hintoja PX ,KY ja PM,KY ei voida suoraan havainnoida. Siksi
tuloja PX ,KY XKY ja PM,KY MKY kuvataan viennin ja tuonnin arvojen V XKY ja V MKY avulla seuraavasti:













+ εt , (42)
jossa Yi,t , i = Y,K, on Yhdysvaltain tai Kiinan tuloja kuvaava muuttuja, Pi on maiden hintatasoa ku-
vaava muuttuja ja EKY on maiden välinen nimellinen vaihtokurssi, jolloin viimeinen muuttuja on reaa-
linen vaihtokurssi. Yhtälöt kuvaavat muuttujien pitkän aikavälin suhdetta. Koska tuloja kuvaamaan
yleisesti käytetystä bruttokansantuotteesta ei ole käytettävissä kuukausittaisia havaintoja mutta muista
muuttujista on, käytetään tulojen proxy-muuttujana teollisuustuotannon volyymia kuvaavaa indeksiä.
Näin päästään käsiksi tiheämpään dataan kuin monissa muissa tutkimuksissa, joissa käytettävissä on
ollut vain neljännesvuosittaista aineistoa.
Kuukausidata saattaa sisältää kausivaihtelua. Kausivaihtelu poistetaan yksinkertaisella regressiome-
4Kaikki tässä käsitellyt yhtälöt pätevät euroalueen kohdalla, kun alaindeksi Y muutetaan E:ksi.
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netelmällä, jossa kutakin sarjaa yt selitetään ensin kuukausidummyillä ja trendillä:
yt = d1+d2+ ...+d12+ t+ et , (43)
ja regression jäännöstermiä et käytetään jatkoestimoinnissa korjattuna sarjana. Menetelmä olettaa
kausivaihtelun rakenteen pysyvän samana yli ajan siten että kullakin kuukaudella on vakioinen vaiku-
tus sarjan käyttäytymiseen. Samalla regressio pakottaa kunkin sarjan keskiarvon nollaksi ja poistaa
niistä trendit.
Koska on oletettavissa, että käytettävät aikasarjat ovat epästationaarisia (tätä testataan myöhemmin
ADF-testillä), käytetään normaalin OLS-regression sijasta muuttujien yhteisintegraation huomioivaa
ARDL (Autoregressive Distributed Lag) -mallia jonka esittelevät artikkelissaan Pesaran ja Shin (1997).
ARDL-malli voidaan johtaa suoraan VECM (Vector Error Correction Model) -spesifikaatiosta, mut-
ta ARDL-mallissa yhteisintegroiva pitkän aikavälin tasapainoyhtälö on mukana vain implisiittisesti
(Patterson, 2000, 350-351). Lisäksi ARDL-mallin puolesta puhuu se, ettei ARDL-mallissa selitet-
tävän ja selittävien muuttujien tarvitse olla integroituneita samaa astetta, kuten Pesaran ja Shin (1997)
osoittavat. Yleinen ARDL(p,q)-malli on
φ(L)yt = α0+α1t+β ′(L)xt+ut , (44)
jossa yt on selitettävä muuttuja ja xt vektori selittäviä keskenään yhteisintegroitumattomia muuttujia,
φ(L) = 1−∑pj=1φ jL j on viivefunktio jossa L j on viive-operaattori viiveille j = 1...p ja φ j on kunkin
viiveen j kerroin, t on trendi, β ′(L) = ∑qj=0β jL
j on vastaava selittävien muuttujien viivefunktio5
jossa β j on kerroin, ja ut on virhetermi. Mikäli mallin viiverakenne on oikein määritelty, virheter-
mi on autokorreloimaton ja malli sisältää implisiittisesti yhteisintegroivan pitkän aikavälin relaation
selitettävän ja selittäjien välillä (Pesaran & Shin, 1997). Selittävien muuttujien mahdollinen endo-
geenisuus ei Pesaranin ja Shinin (1997) mukaan ole ongelma, sillä simulaatiokokeet osoittavat mallin
toimivan sellaisessakin tapauksessa. Verbeekiä (2003, 278) mukaillen voidaan yksinkertainen kahden
muuttujan malli kirjoittaa seuraavasti:
yt = δ +θyt−1+ξ0xt +ξ1xt−1+ εt . (45)
Tästä saadaan osittaisderivaatalla välitön vaste muutokselle xt :ssä: ∂yt/∂xt = ξ0. Yhden periodin
jälkeen muutoksen aikaansaama efekti on ∂yt+1/∂xt = θ∂yt/∂xt +ξ1 = θξ0+ξ1, ja kahden periodin
jälkeen vastaavasti ∂yt+2/∂xt = θ(θξ0 + ξ1). Vaikutus vähenee ajan myötä, mikäli |θ | < 1. Tämän
5Kullakin vektorin xt muuttujalla voi olla eri määrä viiveitä.
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stabiiliusehdon ollessa voimassa pitkän aikavälin kerroin on
ξ0+(θξ0+ξ1)+θ(θξ0+ξ1)+ ...= ξ0+(1+θ +θ 2+ ...)(θξ0+ξ1) =
ξ0+ξ1
1−θ . (46)
Tämä yksinkertainen ARDL-malli voidaan kirjoittaa ns. virheenkorjausmuodossa, kun vähennetään
yhtälön (45) molemmilta puolilta yt−1 ja lisätään ja vähennetään oikealta puolelta ξ0xt−1:
yt− yt−1 = δ +θyt−1− yt−1+ξ0xt +ξ1xt−1−ξ0xt−1+ξ0xt−1+ εt (47)
⇔ ∆yt = δ − (1−θ)yt−1+ξ0∆xt +(ξ0+ξ1)xt−1+ εt (48)
tai vaihtoehtoisesti
∆yt = ξ0∆xt− (1−θ) [yt−1−α−βxt−1]+ εt . (49)
Bahmani-Oskooeen ja Goswamin (2004) käyttämä yleisempi ARDL(p,q)-malli on vastaavassa virheen-
korjausmuodossa








βy∆yt−k +ut . (50)
Tässä muodossa yhteisintegraatiota voidaan testata testaamalla yhtäaikaisesti ovatko yhtälön (50)
kertoimet α2 = 0 ja α ′3 = 0
′. Mikäli ne ovat nollia, todetaan ettei yhteisintegraatiota ole. Testi tehdään
F-testinä, mutta kriittiset arvot ovat erilaiset kuin normaalitilanteessa. Pesaran, Shin ja Smith (2001)
taulukoivat näitä kriittisiä arvoja. Tämän lisäksi on testattava erikseen yhtälön (50) kertoimen α2
merkitsevyyttä. Tässäkin t-testin kriittiset arvot poikkeavat tavallisesta6. Lyhyen aikavälin kertoimet
eri viive-etäisyyksille saadaan suoraan kertoimista β ′x yhtälössä (50) (Bahmani-Oskooee & Rathra,
2008). Pitkän aikavälin kertoimet selittäjille xt saadaan ratkaisemalla yhtälö (50) yt :n suhteen. Pe-
saran, Shin ja Smithin (2001) mukaan yleinen ratkaisu7 on
yt = θ0+θ1t+θ ′xxt +νt , (51)
jossa mielenkiinnon kohteena olevat parametrit saadaan estimoidusta yhtälöstä (50): θ ′x = −α ′3/α2.
Tämä vastaa yhtälössä (46) ratkaistua yksinkertaisemman mallin pitkän aikavälin kerrointa. Keskivirheet
näille pitkän aikavälin parametreille voidaan laskea ∆−metodin avulla: kun selittävän muuttujan k




2 . Koska kuitenkin
kertoimien testauksessa käytetyn t-testin testisuureen yhtälö on tb = b/SEb, jossa b on testattava
kerroin ja SEb = σb/
√
n sen keskivirhe, pysyy t-testisuureen arvo samana kerrottaessa testattava
6Taulukot Pesaran, Shin & Smith (2001).
7Kts. yhtälön johtaminen Pesaran, Shin & Smith (2001).
31
kerroin jollakin vakiolla a: tab = ab/SEab = ab/(aσb/
√
n) = ab/aSEb = b/SEb = tb, joten pitkän
aikavälin kertoimien θ ′x testaus voidaan tehdä ARDL-mallista saatujen t-testisuureiden avulla.
ARDL-mallien viiveiden p ja q valinnassa käytetään apuna Akaiken (AIC)8 ja Schwarzin (SIC)9






















jossa N on havaintojen määrä, ei mallin virhetermi ja K estimoitavien parametrien määrä (Verbeek,
2003, 54). Informaatiokriteerit antavat kullekin mallille lukuarvon, ja pienimmän lukuarvon saanut
malli on informaatiokriteerin mukaan suositeltavin. Molemmissa kriteereissä saatu lukuarvo kasvaa
estimoitavien parametrien K kuten selittävien muuttujien myötä, mutta Schwarzin kriteerissä tämä
“rangaistus” on suurempi koska yleensä logN > 2.
8Engl. Akaike’s An Information Criterion.
9Engl. Schwarz Bayesian Information Criterion, SIC, BIC tai SBC.
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5 Valuuttakorin painojen estimointi
5.1 Aineisto
Yuanin valuuttakorin painotusten estimoimiseen käytettävänä aineistona ovat päivittäiset havainnot
yhdentoista valuutan nimellisarvosta Sveitsin frangeina (CHF) Kanadan keskuspankissa elokuun 2.
päivästä 2005 lokakuun 7. päivään 2010. Valuutat ovat yuanin (CNY) lisäksi Kiinan keskuspankin
johtajan Zhou Xiaochuanin puheessaan (PBoC, 2005b) mainitsemat valuutat, joiden siis oletetaan
muodostavan yuanin arvon määräävä valuuttakori: Yhdysvaltain dollari (USD), euro (EUR), Ison-
Britannian punta (GBP), Japanin jeni (JPY), Kanadan dollari (CAD), Australian dollari (AUD), Etelä-
Korean won (KRW), Malesian ringgit (MYR), Singaporen dollari (SGD) ja Thaimaan baht (THB).
Valuutoista tässä käytetyt lyhenteet ovat ISO 4217 -standardin mukaiset ja yleisessä käytössä kaikkial-
la, tosin kuten jo todettua, voidaan Kiinan valuutasta käyttää myös nimeä renminbi ja tällöin usein
lyhennettä RMB. Havaintoja on kussakin aikasarjassa 1302, logaritmoinnin ja differoinnin jälkeen
1301. Koska kaikki havainnot ovat samasta lähteestä eli Kanadan keskuspankista, puuttuvat havain-
not esimerkiksi juhlapyhien takia ovat kaikissa sarjoissa samat, jolloin näiden havaintojen poistami-
nen aineistosta ei varsinaisesti johda informaation menetykseen. Muunlaisia puuttuvia havaintoja
ei yhdessäkään sarjassa ole. Kaikista muuttujista otetaan luonnollinen logaritmi ja tämän jälkeen
differenssi, eli havaintopäivän arvo vähennetään edellisen päivän arvosta.
Kuvassa 2 ovat ensimmäiset 6 muuntelematonta aikasarjaa, kuvassa 3 loput 5. Valuuttakursseille
ominainen aikasarjojen epästationaarisuus on varsin ilmeistä, ja myös testein varmistettavissa.
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Kuvio 2: CNY, USD, AUD, CAD, EUR, GBP
Kuvio 3: JPY, KRW, MYR, SGD, THB
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Erityisen kiinnostuksen kohteena tässä tutkimuksessa ovat tietenkin yuan ja Yhdysvaltain dollari. Ku-
vassa 4 on nimellinen CNY/USD-vaihtokurssi koko otoksen ajalta. Pian uuden valuuttajärjestelmän
toimeenpanon jälkeen yuan lähti hitaasti nousemaan dollaria vastaan (kuvassa yuan revalvoituu alas-
päin mentäessä). Vuoden 2008 puolivälissä trendi kuitenkin taittui. Vuoden 2010 kesäkuuhun asti
kurssi pysyi lähes vakiona, jolloin yhdellä dollarilla sai noin 6,82 yuania. Kesäkuussa 2010 yuan lähti
jälleen vahvistumaan, ja on siitä eteenpäin osoittanut enemmän vaihtelua. On selvää, että onnistunut
mallinnus vaatii datan jakamista vuoden 2008 heinäkuun kohdalta, sillä kuten jo todettua, mikään
ei sido Kiinan keskuspankkia pitämään valuuttakorin painoja jatkuvasti vakiona, ja silmämääräisen
tarkastelun perusteella voidaan epäillä vuotta 2008 edeltävän korin hyvinkin eroavan viimeisten kah-
den vuoden aikana käytetystä. Samoin on tarpeellista asettaa toinen jakolinja kesäkuun 19. päivään
2010, jolloin Kiina julkisti tiedotteen uusista reformeista (Kiinan Yhdysvaltain suurlähetystö, 2010),
ja jonka jälkeen yuanin käyttäytyminen dollaria vastaan näyttää jälleen muuttuneen. Näin koko data
tulee jaetuksi kolmeen osaan: 2.8.2005 - 1.7.2008 (731 havaintoa), 2.7.2008 - 18.6.201010 (494


















Kuvio 4: Nimellinen CNY/USD -vaihtokurssi
Vaikka useimpien aikasarjojen epästationaarisuutta onkin syytä epäillä, ensimmäisen differenssin ot-
taminen näyttäisi tuottavan kaikissa tapauksissa stationaarisia sarjoja. Stationaarisuuden testaamiseen
10Kesäkuun 19. päivä 2010 oli lauantai eikä viikonlopuilta ole dataa, joten perjantai 18. päivä lasketaan edelliseen
osajaksoon ja maanantai 21. päivä seuraavaan.
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käytetään tässä ADF-testiä. ADF-testissä rakennetaan regressio
∆yt = piyt−1+ c1∆yt−1+ . . .+ cp−1∆yt−p+1+ εt , (54)
jossa yt on kiinnostuksen kohteena oleva muuttuja ja p on oletetun AR(p)-prosessin viiveiden määrä
(Verbeek, 2003, 241). Nollahypoteesi on, että pi = 0; tällöin kyseessä on yksikköjuuri ja aikasarja on
epästationaarinen. Saatua t-testisuureen arvoa verrataan ADF-taulukon kriittisiin arvoihin (Verbeek,
2003, 241); gretl laskee testisuureelle myös asymptoottisen p-arvon. Taulukossa 1 ovat ADF-testien
tulokset differenssisarjoille koko datan ajalta. Testiregressioissa on mukana vakiotermi11. p = 10;
kaikki testisuureen arvot ovat merkitseviä 1%:n tasolla. Näin voidaan todeta kaikkien log-differenssi-
sarjojen olevan stationaarisia, ja edellä esitelty OLS-menetelmä valuuttakorin painojen estimoimisek-
si on käypä.
Taulukko 1: ADF-testien tulokset log-differenssisarjoille
muuttuja ld_CNY ld_USD ld_EUR ld_JPY ld_GBP ld_CAD
ADF-testisuure −10,400 −10,329 -10,908 -11,871 -12,401 -10,397
muuttuja ld_AUD ld_MYR ld_KRW ld_SGD ld_THB
ADF-testisuure -11,323 -11,163 -12,112 -10,843 -10,603
5.2 Valuuttakorimallinnus ja painojen estimointi
Aluksi malli estimoidaan koko datalle (mallit 1a, 1b), ja sen jälkeen erikseen kolmelle osajaksolle
2.8.2005 - 1.7.2008 (2a, 2b), 2.7.2008 - 18.6.2010 (3a, 3b, 3c) ja 21.6.2010 - 7.10.2010 (4a, 4b, 4c),
mikä on kuvassa 4 havaittavien muutosten mukainen jako. Taulukossa 2 esitellään erikseen ensim-
mäinen, koko datalle sovitettu kaikkia muuttujia käyttävä malli 1a. Muut mallit on koottu taulukkoon
4. Kaikki t-testisuureet on laskettu käyttäen Newey-Westin heteroskedastisuuden ja autokorrelaation
suhteen konsistentteja keskivirheitä.
11Testauksessa kokeiltiin myös trendin lisäämistä ADF-regressioon. Tulokset ovat hyvin samanlaiset ja kaikki
testisuureen arvot pysyvät edelleen merkitsevinä.
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merkitsevyys:*** < 0.01 < ** < 0.05 < * < 0.1
Taulukko 3: Muuttujien korrelaatiot, koko data
ld_CNY ld_USD ld_AUD ld_CAD ld_EUR ld_GBP
ld_CNY 1
ld_USD 0,991 1
ld_AUD 0,291 0,284 1
ld_CAD 0,536 0,537 0,664 1
ld_EUR 0,363 0,354 0,631 0,581 1
ld_GBP 0,487 0,481 0,570 0,574 0,608 1
ld_JPY 0,526 0,530 −0,243 −0,002 −0,087 0,032
ld_KRW 0,494 0,495 0,471 0,481 0,415 0,440
ld_MYR 0,860 0,856 0,423 0,588 0,432 0,513
ld_SGD 0,881 0,876 0,491 0,645 0,534 0,570
ld_THB 0,767 0,770 0,291 0,482 0,345 0,431









ld_MYR 0,364 0,624 1
ld_SGD 0,377 0,630 0,890 1
ld_THB 0,401 0,438 0,709 0,741 1
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Mallin 1a tuloksista (taulukko 2, tarkemmin liitteessä A) havaitaan, että vaikka kuvan 4 tarkastelun
perusteella data tulisikin jakaa osiin, saadaan myös koko datan tarkastelusta tuloksia irti. USD:n
paino on korkea, noin 0,92. Muita merkitseviä kertoimia ovat vakio, Korean won, Malesian ringgit
ja Singaporen dollari. Negatiivinen vakiotermi indikoi hyvin hidasta yuanin arvon nousua tutkimus-
ajanjaksolla. Regression selitysaste on korkea, noin 0,98, eli yuanin arvo seuraa tällaista koria melko
tarkasti. On merkillepantavaa, että Kiinan taloudelle tärkeät valuutat euro ja Japanin jeni (Spiegel,
2005) eivät saa minkäänlaista painokerrointa korissa. Mallissa on kuitenkin eräs ongelma, jonka laatu
selviää tarkastelemalla muuttujien korrelaatioita taulukossa 3.
Taulukossa 3 löytyy suuria korrelaatioita Yhdysvaltain dollarin ja Malesian ringgitin, Singaporen
dollarin sekä Thaimaan bahtin välille. Tällaiset korrelaatiot selittävien muuttujien välillä ovat merk-
ki multikollineaarisuudesta. Multikollineaarisuus aiheuttaa epätarkkuuksia estimaatteihin (Verbeek,
2003). Vaikka dataa onkin tässä tapauksessa käytössä runsaasti (n=1301), voi multikollineaarisuus
silti olla ongelma, ja siksi taulukossa 4 kaikista malleista estimoidaan kaksi versiota: versiot 1a, 2a,
3a ja 4a, jossa ongelmalliset MYR ja SGD ovat mukana, sekä vastaavasti 1b, 2b, 3b ja 4b, jossa ne
on jätetty ulos regressiosta. Voidaan epäillä, että voimakas korrelaatio Kaakkois-Aasian pienempien
maiden valuuttojen ja Yhdysvaltain dollarin välillä johtuu maiden keskuspankkien tietoisista valin-
noista pitää oma valuutta lähellä dollaria. Frankel ja Wei (2007) estimoivat vastaavanlaisen valuut-
takorin Malesian ringgitille ja totesivat USD:n painokertoimen olevan siinä noin 0,50, mikä tarkoittaa
että mallissa 1 osa ringgitin vaikutuksesta yuaniin voikin johtua ringgitin itsensä vahvasta linkistä
Yhdysvaltain dollariin. Tällöin USD:n kerroin mallissa 1 olisi aliarvioitu. Vastaava voi päteä myös
Singaporen dollarin suhteen, sillä Singaporen tiedetään noudattavan vastaavantyyppistä salattujen
painojen korijärjestelmää kuin Kiinassa (Funke & Gronwald, 2008). Thaimaan bahtin korrelaatio
USD:n kanssa on myös melko suuri. Laskettaessa erikseen toiselle osajaksolle THB:n korrelaatio
USD:n kanssa nousee 0,953:een ja kolmannella osajaksolla 0,958:aan, minkä takia malleissa 3c
ja 4c myös THB on poistettu. Kun taulukosta 4 havaitaan, että näiden ongelmallisten muuttujien
poistaminen muuttaa selvästi estimaatteja muttei juurikaan regressioiden selitysasteita, voidaan todeta
että multikollineaarisuusongelman välttämiseksi muuttujien poistaminen on tässä tarpeellista ja mallit
1b, 2b, 3c ja 4c ovat otoksissaan parhaat. Koska datan jako osiin on selvästi tarpeellista, keskitytään
jatkossa lähinnä malleihin 2b, 3c ja 4c.
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Taulukko 4: kaikki mallit
malli 1a malli 1b malli 2a malli 2b
muuttuja kerroin t kerroin t kerroin t kerroin t
c −0,0001∗∗∗ -5,579 0,0001∗∗∗ 6,104 0,0002∗∗∗ 6,956 0,0002∗∗∗ 7,278
ld_USD 0,919∗∗∗ 74,17 0,971∗∗∗ 137,9 0,903∗∗∗ 53,47 0,954∗∗∗ 70,34
ld_AUD −0,0009 -0,197 0,005 1,296 0,009 0,958 0,017∗ 1,834
ld_CAD −0,008 -1,435 −0,005 −0,786 −0,003 −0,302 0,0000 0,004
ld_EUR 0,007 0,642 0,019∗ 1,786 −0,048∗∗ −2,025 −0,038∗ −1,659
ld_GBP 0,007 0,928 0,007 0,822 −0,005 −0,445 −0,003 −0,344
ld_JPY 0,005 1,172 0,008∗ 1,902 0,006 0,720 0,012 1,311
ld_KRW −0,010∗∗ -2,129 −0,0003 −0,067 0,002 0,172 0,019∗∗ 2,088
ld_MYR 0,031∗∗∗ 3,068 - - 0,056∗∗∗ 3,022 - -
ld_SGD 0,062∗∗∗ 2,728 - - 0,035∗ 1,888 - -
ld_THB -0,002 -0,389 0,004 0,633 −0,006 −1,115 −0,004 −0,678
R2ad j = 0,983 R
2
ad j = 0,982 R
2
ad j = 0,974 R
2
ad j = 0,973
merkitsevyys: *** < 0.01 < ** < 0.05 < * < 0.1
malli 3a malli 3b malli 3c
muuttuja kerroin t kerroin t kerroin t
c 0,0000 0,317 0,0000 0,458 0,0000 0,828
ld_USD 0,893∗∗∗ 32,38 0,914∗∗∗ 36,16 0,988∗∗∗ 130,0
ld_AUD −0,004 −0,846 −0,001 −0,226 0,0002 0,063
ld_CAD −0,009 −1,169 −0,006 −0,755 −0,002 −0,352
ld_EUR 0,0000 0,001 0,012 1,018 0,020 1,570
ld_GBP 0,012 1,320 0,012 1,169 0,014 1,228
ld_JPY −0,005 −0,888 −0,005 −0,895 0,0004 0,066
ld_KRW −0,011∗ −1,896 −0,005 −1,143 −0,003 −0,701
ld_MYR −0,002 −0,154 - - - -
ld_SGD 0,074∗∗ 2,171 - - - -
ld_THB 0,068∗∗ 2,153 0,092∗∗∗ 2,849 - -
R2ad j = 0,991 R
2
ad j = 0,990 R
2
ad j = 0,990
merkitsevyys: *** < 0.01 < ** < 0.05 < * < 0.1
malli 4a malli 4b malli 4c
muuttuja kerroin t kerroin t kerroin t
c 0,0003∗∗ 2,019 0,0003∗ 1,975 0,0002 1,630
ld_USD 0,995∗∗∗ 15,54 1,025∗∗∗ 18,55 0,991∗∗∗ 33,43
ld_AUD −0,020 −0,926 −0,009 −0,447 −0,008 −0,411
ld_CAD −0,009 −0,300 −0,003 −0,116 −0,006 −0,259
ld_EUR 0,063∗∗ 2,074 0,077∗∗∗ 3,186 0,075∗∗∗ 3,093
ld_GBP −0,049∗∗ −2,578 −0,051∗∗ −2,593 −0,050∗∗ −2,497
ld_JPY −0,003 −0,212 −0,008 −0,433 −0,011 −0,672
ld_KRW 0,014 0,414 0,038 0,893 0,034 0,795
ld_MYR 0,060∗ 1,689 - - - -
ld_SGD 0,047 0,644 - - - -
ld_THB −0,070 −1,104 −0,045 −0,724 - -
R2ad j = 0,978 R
2
ad j = 0,978 R
2
ad j = 0,978
merkitsevyys: *** < 0.01 < ** < 0.05 < * < 0.1
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Selitysasteet ovat kautta linjan hyviä, joten malli kuvaa yuanin liikkeitä varsin onnistuneesti. En-
simmäisellä osajaksolla mallissa 2b Korean won saa 5 %:n tasolla merkitsevän kertoimen 0,019
ja Australian dollari ja euro kumpikin 10 %:n tasolla merkitsevän kertoimen, AUD 0,017 ja EUR
−0,038, tosin negatiivisen kertoimen mielekkyys voidaan tässä yhteydessä kyseenalaistaa. Yhdys-
valtain dollarin kerroin on tällöin 0,954. Vakiotermi on merkitsevä, joskin hyvin pieni. Tämä kuvaa
yuanin vahvistumista korin valuuttoihin eli lähinnä dollariin nähden vuodesta 2005 vuoteen 2008.
Keskimmäisellä jaksolla mallissa 3c vain Yhdysvaltain dollari saa merkitsevän kertoimen, 0,988.
Jo kuvan 4 perusteella on selvää, että tällä osajaksolla yuanin ja dollarin yhteys oli lähes kiinteä.
Viimeisellä osajaksolla mallista 4c havaitaan, että myös euro ja punta ovat saaneet merkitsevät ker-
toimet, 0,075 ja -0,050. Yhdysvaltain dollarin kerroin on silti 0,991, joten vaikka näyttääkin olevan
merkkejä siitä, että kesäkuun 19. päivän ilmoitus uusista reformeista olisi vahvistanut euron ja punnan
asemaa yuanin valuuttakorissa, on dollarin vaikutus edelleen dominoiva. Ylipäätänsä on selvää, että
Yhdysvaltain dollarin painotus kautta koko datan on aivan eri kokoluokkaa kuin minkään muun
valuutan tai kaikkien muiden valuuttojen yhteensä.
Mallien 2b, 3c ja 4c residuaaleja tarkastellessa12 havaitaan, että hypoteesi normaalisuudesta jää voimaan
vain mallin 4c tapauksessa. Mallien 2b ja 3c residuaalien jakauma ei kuitenkaan näytä hälyttävästi
poikkeavan normaalijakaumasta. Residuaalien autokorrelaatiota testataan Ljung-Box -testillä. Testat-
tavien autokorrelaatiokertoimien määräksi on valittu 10. Ljung-Box -testisuure on





T − k , (55)
jossa T on havaintojen määrä ja p on testattavien autokorrelaatiokertoimien rk määrä. Nollahypo-
teesina on, että kaikki p kappaletta autokorrelaatiokertoimia ovat yhtäaikaa nollia. Nollahypoteesin
ollessa voimassa Q∼ χ2p. (Greene, 2003, 622)
Taulukko 5: Valuuttakorimallien residuaalien autokorrelaatio, Ljung-Box -testi
malli 2b malli 3c malli 4c
Q 14,823 60,013 15,971
p-arvo 0,139 0,0000 0,100
Taulukosta 5 nähdään, että malleissa 2b ja 4c näyttöä residuaalien autokorrelaatiosta ei ole, mutta
mallissa 3c on. Mallissa 3c ensimmäinen, toinen, kuudes ja kymmenes autokorrelaatiokerroin ovat
5 %:n tasolla merkitseviä ja negatiivisia. Ensimmäisen autokorrelaatiokertoimen arvo mallissa 3c
on -0,272. Negatiivinen ensimmäisen asteen autokorrelaatio tarkoittaa, että positiivinen virhetermi
yhdellä periodilla johtaa usein negatiiviseen virhetermiin seuraavalla. Kun tiedetään, että yuanin
12Residuaalikuviot liitteessä A
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valuuttakorissa tällä keskimmäisellä ajanjaksolla USD:n kerroin oli lähes 1, voidaan negatiivinen
ensimmäinen autokorrelaatiokerroin tulkita pyrkimykseksi pitää kori tietyllä vakiotasolla dollariin
nähden: yhden päivän liike jompaan kumpaan suuntaan johtaa seuraavana päivänä liikahdukseen
päinvastaiseen suuntaan.
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6 Yuanin aliarvostuksen tutkiminen
6.1 Aineisto
Yuanin aliarvostusta tutkitaan Balassa-Samuelson -kehikossa paneeliaineiston avulla. Paneelidata on
koottu Maailmanpankin World Development Indicators -tietokannasta, ja se sisältää vuotuiset havain-
not vuosilta 1978-2009 213 valtion tai autonomisen alueen ostovoimakorjatuista per capita brut-
tokansantuotteista ja Maailmanpankin ostovoimapariteettimuuntokertoimesta (purchasing power par-
ity conversion factor), joka kuvaa sitä kuinka monta kyseisen maan valuuttayksikköä tarvitaan osta-
maan ne hyödykkeet ja palvelut jotka Yhdysvalloissa saisi yhdellä dollarilla. Tämä tekijä on jaet-
tu markkinoilla kunakin vuonna vallitsevalla kotimaan valuutan ja Yhdysvaltain dollarin välisellä
keskiarvovaihtokurssilla, jolloin saatava luku ilmaisee, kuinka monta dollaria maksaa ko. maassa
hyödykekori, jonka Yhdysvalloissa saisi yhdellä dollarilla. Se kuvaa siis maan hintatasoa suhteessa
Yhdysvaltain vastaavaan, ja vastaa Balassan (1964) käyttämää ja yhtälöissä (11) ja (28) mainittua teki-
jää PPPr . Kunkin maan PPP-korjattu per capita BKT on jaettu Yhdysvaltain vastaavalla, jolloin saatava
luku kuvaa ko. maan tuottavuutta suhteessa Yhdysvaltoihin. Molemmista muuttujista on otettu luon-
nolliset logaritmit. Kontrollimuuttujina ovat aineistossa mukana maan monetaarista tilannetta kuvaava
M2 suhteessa bruttokansantuotteeseen ja valtion velka suhteessa bruttokansantuotteeseen. M2/BKT
on peräisin samasta Maailmanpankin tietokannasta, velkatiedoista osa on kerätty Maailmanpankilta
ja osa IMF:n marraskuun 2010 World Economic Outlook -tietokannasta. Näistäkin muuttujista on
otettu logaritmit, vaikkakin velkamuuttujassa on joitakin arvoltaan negatiivisia havaintoja jotka näin
joudutaan poistamaan datasta. Tällaisia havaintoja ei kuitenkaan ole paljoa. Muuttujat on nimetty
seuraavasti: hintatasoa kuvaava l_pricelevel, suhteellisen tuottavuuden proxyna toimiva l_relgdppcap
sekä kontrollimuuttujina l_m2_gdp ja velkaantuneisuusastetta kuvaava l_debt.
Datassa on runsaasti puuttuvia havaintoja, joten paneeli on epätäydellinen. Erityisesti on huomat-
tava, että vuosilta 1978 ja 1979 puuttuvat tiedot Yhdysvaltain ostovoimakorjatusta BKT:stä, joten
käyttökelpoinen data kattaa yleensäkin vain vuodet 1980-2009. Kaikkiaan käyttökelpoisia havaintoja
on kontrollimuuttujien havaintoja lukuunottamatta 4852 kappaletta. Eniten puuttuvia havaintoja on
hyvin köyhissä ja kaoottisissa maissa, joissa tilastointi on epävarmaa, ja entisen itäblokin maissa
ennen Neuvostoliiton romahtamista. Kiinan osalta löytyvät kaikki havainnot vuodesta 1980 vuoteen
2009. Kontrollimuuttujissa puuttuvia havaintoja on lisää, joten mahdollisimman kattavan otoksen
saamiseksi mallit estimoidaan sekä kontrollimuuttujien kanssa että ilman niitä.
Kuvassa 5 ovat kaikki käytettävissä olevat 4852 havaintoa. Kaikki vertailukohtana toimivan Yhdys-
valtain havainnot ovat muuttujien rakenteen takia pisteessä (0,0). Tästä vasemmalla olevat havainnot
ovat tilanteita, jossa valtion per capita BKT on jonakin tiettynä vuonna ollut pienempi kuin Yhdys-
valtojen samana vuonna, ja oikealla puolella vastaavasti suurempi. Nollalinjan yläpuoliset havainnot
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vastaavat tilannetta, jossa hintataso on ollut korkeampi kuin Yhdysvalloissa samana vuonna13, ja
alapuolella hintataso on ollut matalampi. Rikkaat teollisuusmaat sijoittuvat yleisesti origon ympärille.
Kuvasta havaitaan, että erityisesti köyhimpien maiden joukosta löytyy poikkeuksellisen korkeita hin-
tatasoja. Tämä voi johtua poikkeuksellisista yhteiskunnallisista tilanteista kuten sodasta, mikä voi
sotkea Balassa-Samuelson -estimaatteja. Osa ongelmaa voi ratketa jättämällä aivan köyhimmät valtiot



































suhteellinen BKT per capita
Kuvio 5: Suhteellinen BKT ja suhteellinen hintataso, paneeliaineisto, koko data
13Toisin sanoen, tietyn hyödykekorin hankkiminen on vaatinut tässä maassa enemmän senhetkisiä Yhdysvaltain

































suhteellinen per capita BKT
Kuva 6: Suhteellinen BKT ja suhteellinen hintataso, paneeliaineisto, 2008 GNI > $975
Kuvassa 6 on poistettu Maailmanpankin alimpaan tuloluokkaan luokittelemat maat. Näiden maiden
vuoden 2008 bruttokansantulo oli alle 975 Yhdysvaltain dollaria. Äärimmäisen hintatason havainnot
häviävät, mutta samalla menetetään jonkin verran informaatiota. Tässä otoksessa maita on mukana
173 vuosilta 1980-2009, ja käytettävissä olevia havaintoja on kaikkiaan 3855. Tämän lisäksi kontrol-
limuuttujissa olevat puuttuvat havainnot verottavat täydessä mallissa käytettävissä olevien havaintojen
määrää.
Paneeliyksikköjuuritestauksen tulokset kaikille muuttujille ovat taulukossa 6. Yksikköjuuritestauk-
seen on käytetty sekä IPS- että ADF-Fisher -testejä. Molemmissa testeissä on lisäksi testattu kah-
ta erilaista ADF-regression determinististen komponenttien spesifikaatiota. Toisessa spesifikaatiossa
on mukana vakiotermi ja toisessa vakiotermin lisäksi trendi. ADF-regressioiden viiveiden määrät
on valittu kullekin poikkileikkausyksikölle Schwarzin informaatiokriteerin perusteella. Nollahypo-
teesina on kaikissa tapauksissa yksikköjuuri. Testien tulokset ovat osin ristiriitaiset. Vain suhteellista
hintatasoa kuvaavan muuttujan osalta kaikki testit antavat saman tuloksen: nollahypoteesi hylätään.
l_relgdppcap on IPS-testien mukaan yksikköjuuri kun taas ADF-Fisher-testin mukaan näyttöä nol-
lahypoteesin hylkäämiseksi olisi olemassa. Kontrollimuuttujissa kaikki muut paitsi IPS ilman trendiä
hylkäävät nollahypoteesin yksikköjuuresta. Koska kuitenkin Fisher-testien ongelmat spesifikaatioiden
ja epätäydellisten paneelien kanssa ovat pienemmät (kts. esim. Baltagi, 2003, 238-240), voidaan
niiden tuloksia pitää luotettavampina. Tällöin näyttäisi siltä, että muuttujat ovat kaikki keskimäärin
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stationaarisia, tai ainakin epästationaaristen sarjojen osuus paneelissa on pieni. Näin ollen ei yhteis-
integraatiotestaus ole tarpeellista, sillä “spurious regression” -ongelmaa ei keskimäärin pitäisi syntyä.
On kuitenkin muistettava, että paneeliyksikköjuuritestit eivät ole vastahypoteeseissaan täysin ehdot-
tomia, ja poikkileikkausyksiköitä joilla jokin sarja olisi todettavissa epästationaariseksi voi olla.
Taulukko 6: Paneeliyksikköjuuritestit eri spesifikaatioilla
l_pricelevel l_relgdppcap
testi testisuure p-arvo testisuure p-arvo
IPS, vakio -7,501 0,000 0,525 0,700
IPS, vakio + trendi -3,431 0,000 0,567 0,715
ADF-Fisher, vakio 517,95 0,000 360,32 0,001
ADF-Fisher, vakio + trendi 461,33 0,000 323,03 0,055
l_m2_gdp l_debt
testi testisuure p-arvo testisuure p-arvo
IPS, vakio -0,759 0,224 -0,615 0,269
IPS, vakio + trendi -2,343 0,010 -4,056 0,000
ADF-Fisher, vakio 354,96 0,000 319,04 0,032
ADF-Fisher, vakio + trendi 518,88 0,000 351,31 0,000
6.2 Aliarvostuksen estimointi Balassa-Samuelson -kehikossa
Yuanin yli- tai aliarvostuksen tutkiminen Balassa-Samuelson -ilmiön ympärillä alkaa varsinaisen
Balassa-Samuelson -efektin estimoimisella. Aluksi estimoidaan yksinkertainen puulatun aineiston
OLS-regressio käytettävissä oleville aineistoille, jonka jälkeen siirrytään fixed- ja random effects -
paneelimenetelmiin. Puulatuissa OLS -malleissa estimoitava regressio on muotoa
yit = α+ x
′
itβ + εit , (56)
jossa vektori yit on logaritmi maan i hintatasosta suhteessa Yhdysvaltoihin hetkellä t (l_Pricelevel),
vektori xit on vastaavasti logaritmi maan i per capita BKT:stä suhteessa Yhdysvaltoihin hetkellä t
(l_relGDPcap), vektori α sisältää kaikille maille yhteisen, ajasta riippumattoman vakiotermin, β
on estimoitava kerroinmatriisi, ja εit on satunnainen häiriötermi. Tässä vaiheessa pyritään saamaan
mahdollisimman paljon dataa käyttöön, jolloin kontrollimuuttujat on vielä jätetty pois. Malli esti-
moidaan ensin koko datalle (malli 5a) ja sen jälkeen datalle, josta köyhimmät maat on poistettu
(malli 5b). Mallien 5a ja 5b tulokset14 löytyvät taulukosta 7. Mallien sovitteet aineistoon nähdään
kuvassa 7. Hintatason joustoa kuvaavan selittävän muuttujan kertoimen arvo vaikuttaa olevan herkkä
äärimmäisten havaintojen mukaan ottamiselle: mallissa 5a se on 0,146 ja mallissa 5b 0,243. Jatkossa
14Tarkemmat tulosteet kaikille malleille liitteessä B.
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käytetäänkin vain jälkimmäistä dataa, jossa näistä erittäin korkean hintatason havainnoista päästään
eroon.
Taulukko 7: Puulatun aineiston OLS-mallit
malli 5a malli 5b malli 6
muuttuja kerroin t kerroin t kerroin t
c −0,320∗∗∗ −5,702 −0,202∗∗∗ −4,146 −0,088 −1,049
l_relGDPpcap 0,146∗∗∗ 5,103 0,243∗∗∗ 9,585 0,501∗∗∗ 4,617
(l_relGDPpcap)2 - - - - 0,083∗∗∗ 2,864
n = 4852 n = 3855 n = 3855
R2ad j = 0,174 R
2
ad j = 0,332 R
2
ad j = 0,375






















































Kuvio 7: Puulatun aineiston OLS-mallit 5a ja 5b
Joka tapauksessa mallit tukevat Balassa-Samuelson -hypoteesia: suhteellisen tuottavuuden ja suhteel-
lisen hintatason väliltä löytyy pooled OLS-malleissa positiivinen relaatio. Valuutan yli- tai aliarvos-
tuksen suhteen kuvan 7 OLS-sovitteita voidaan tulkita siten, että suoran yläpuolella olevissa tapauk-
sissa maan suhteellinen hintataso on muuhun maailmaan nähden korkea, ottaen huomioon maan
suhteellinen tuottavuus. Suoran alapuolella taas hintataso on matala tuottavuuteen nähden. Muuhun
maailmaan nähden matala hintataso tarkoittaa tässä yhteydessä, että valuutta on aliarvostettu: ar-
vokkaammalla valuutalla suhteellinen hintaso nousisi (Coudert & Couharde, 2007). Vastaavasti kor-
kea hintataso on merkki yliarvostetusta valuutasta.
Datan muoto antaa aihetta epäillä, että myös toisenlainen funktiomuoto voisi tuottaa tuloksia. Tuot-
tavuuden neliö on lisätty malliin 6, jossa kunkin maan yhtälö on nyt
yit = α+β1xit +β2x2it + εit . (57)
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Tämän mallin tulokset ovat myös taulukossa 7, ja kuva 8 näyttää käyrän sopivan dataan hieman
paremmin. Neliömuoto ei kuitenkaan kaikkialla vastaa Balassan (1964) määritelmää, jonka mukaan
tuottavuuden funktion derivaatan tulee olla positiivinen (yhtälö (11)). Data on kuitenkin suurilta
osin käyrän nousevalla puolella. Tuottavuuden neliön käyttämiselle ei ole teorian osalta suurempia
perusteita; toisaalta, se näyttää sopivan dataan hiukan paremmin kuin lineaarinen funktio. Neliötermi

























Kuvio 8: Puulatun aineiston OLS-malli 6
Puulatun aineiston OLS-menetelmä pakottaa kaikille poikkileikkausyksiköille yhteisen vakiotermin.
Poikkileikkausyksiköt ovat kuitenkin tässä valtioita jotka saattavat suurestikin erota toisistaan mallin
ulkopuolisista esim. geopoliittisista syistä. Jotta oletusta poikkileikkausyksiköiden samankaltaisuu-
desta voitaisiin höllentää, on perusteltua siirtyä paneelimenetelmiin. Aluksi verrataan Hausmanin
testillä random effects (RE)- ja fixed effects (FE) -menetelmiä.
Hausmanin testisuure datalle, josta köyhimmät maat on otettu pois, on 15,1475. Se on merkitsevä
1 %:n tasolla, joten RE-malli ei ole käyttökelpoinen. Tämän vuoksi estimoidaan FE-mallit (mallit
7 ja 8), joiden tulokset ovat taulukossa 8. Tuloksista nähdään, että paneelimenetelmille ominaises-
ti selitysasteet paranevat huomattavasti verrattuna puulatun aineiston OLS-mallinnukseen: kaikkien
paneelimallien selitysaste on yli 0,7. Mallissa 7 tuottavuuden kerroin on 0,341, mikä tarkoittaa että
suhteellisen per capita BKT:n noustessa prosentilla maan suhteellinen hintataso nousee eli reaali-
nen valuuttakurssi vahvistuu keskimäärin 0,341 prosenttia. FE-paneelimallin antama kerroin on siis
suurempi kuin puulatun aineiston OLS-mallien 5a, 5b ja 6. Selittäjän neliön lisääminen malliin 8 ei
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paranna tuloksia, sillä sen kerroin ei ole merkitsevä eikä selitysastekaan juuri parane. Kontrollimuut-
tujat on lisätty malliin 10. Mallin 10 paneeli on epätäydellinen ja havaintojen määrä putoaa, sillä
tilanteita joissa jokaisesta muuttujasta on havainto tietystä maasta tietyllä hetkellä on huomattavan
vähän. Kontrollimuuttujat osoittautuvat merkitseviksi yhden prosentin tasolla ja selitysaste paranee.
Huomattavaa on, että mallissa 10 suhteellisen tuottavuuden kerroin pienenee huomattavasti muihin
malleihin verrattuna. Ero on merkitsevä kaikkiin muihin FE-malleihin verrattuna. Mallin keskivirhe
on pienempi kuin esimerkiksi mallissa 7.
Koska paneeliaineisto on puuttuvien havaintojen takia epätäydellinen, on valikoitumisharha mah-
dollinen. FE- ja RE-estimaattorit ovat harhaisia, mikäli havainnon valikoituminen otokseen riippuu
jostakin endogeenisestä tekijästä (Verbeek, 2003, 343). Epätäydellisyyksien välttämiseksi voidaan
myös estimoida täydellinen alapaneeli, jossa ovat mukana vain ne havaintoyksiköt joilla ei ole pu-
uttuvia havaintoja. Tällainen alapaneeli on käytössä mallissa 9. Alapaneelissa on mukana 87 maata,
joilta löytyy havainnot koko tarkasteluajanjaksolta. Tämä malli ei kuitenkaan ole immuuni valikoitu-
misharhalle. Valikoitumisharhan testaamiseksi muodostetaan Verbeekiä ja Nijmania (1992) mukaillen
funktio Ti = ∑Tt=1 rit , jossa rit = 1 mikäli yksikön i hetken t havainto on olemassa ja rit = 0, mikäli
se puuttuu. Tällöin kuhunkin havaintoon liitetään lukuarvo sen mukaan, kuinka monena ajanhetkenä
t kyseisestä poikkileikkausyksiköstä i on olemassa havainto. Funktio Ti saa siis arvoja väliltä 0 -
30. Tämä funktio liitetään estimoitavaan yhtälöön, ja yhtälö estimoidaan RE-mallina (malli 11).
Koska Ti on sama kaikille i, ei FE-mallia voida käyttää estimoinnissa. Merkitsevä Ti :n kerroin on
merkki valikoitumisharhasta. Mallin 11 tulokset esitellään taulukossa 9. T:n kerroin on merkitsevä
1 %:n tasolla, joten näyttöä jonkinasteisesta valikoitumisharhasta on: havaintojen mukanaolo riip-
puu jostakin tekijästä joka myös vaikuttaa hintatasoon ja / tai tuottavuuteen. Todennäköisesti kyse
on siitä, että havaintoja puuttuu nimenomaan köyhimmistä ja kaoottisimmista maista sekä entisen
itäblokin valtioista, jotka ovat myös tuottavuudeltaan vähäisimpiä. Täydelliselle alapaneelille esti-
moidun mallin 9 kertoimet eivät kuitenkaan eroa merkitsevästi vastaavasti spesifioidusta mallista 7.
Taulukko 8: Mallit 7 - 10, fixed effects
malli 7 malli 8 malli 9 malli 10
muuttuja kerroin t kerroin t kerroin t kerroin t
c −0,048 −0,578 0,071 0,864 −0,031 −0,232 −0,221 −0,967
l_relgdppcap 0,341∗∗∗ 6,391 0,540∗∗∗ 4,844 0,315∗∗∗ 3,627 0,185∗∗∗ 2,652
(l_relgdppcap)2 - - 0,056 1,643 - - - -
l_M2_gdp - - - - - - 0,163∗∗∗ 4,016
l_debt - - - - - - −0,189∗∗∗ −7,870
n = 3855 n = 3855 n = 2610 n = 1666
R2ad j = 0,720 R
2
ad j = 0,723 R
2
ad j = 0,746 R
2
ad j = 0,871
merkitsevyys: *** < 0.01 < ** < 0.05 < * < 0.1
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merkitsevyys: *** < 0.01 < ** < 0.05 < * < 0.1
Mitä nämä Balassa-Samuelson -mallit sitten kertovat Kiinan valuutan yli- tai aliarvostuksesta? Mallin
ennustaman logaritmisen hintatason ja todellisen logaritmisen hintatason erotus, ts. mallin residuaali,
ilmaisee kuinka paljon havainto on estimoidun käyrän eli keskimääräisen tason ylä- tai alapuolella.
Residuaalille εit voidaan tehdä muunnos (1− e−εit ) ∗ 100%, jolloin saadaan suoraan prosentteina
arvo reaalisen valuuttakurssin yli- tai aliarvostukselle, kun vertauskohtana toimiva tasapainoarvo on
Balassa-Samuelson -hypoteesin mukainen keskiarvo muusta maailmasta. Positiiviset arvot tarkoitta-
vat yliarvostusta, negatiiviset aliarvostusta. Taulukossa 10 käydään läpi kaikkien tähänastisten mallien
antama arvio Kiinan yuanin poikkeamasta vuonna 2009. Arviot vaihtelevat laajasti, noin 13 %:n
yliarvostuksesta yli 20 %:n aliarvostukseen menetelmästä ja funktiomuodosta riippuen. Mallin 5a
ongelmallinen data ja muiden puulatun aineiston OLS-mallien pakotettu yhteinen vakiotermi antavat
todennäköisesti huonompia tuloksia kuin paneelimenetelmät. Paneelimalleista mallissa 8 on mukana
neliötermi joka osoittautui hyödyttömäksi, joten mallin 7 estimaatit lienevät taulukossa luotettavim-
mat, kun otetaan huomioon menetetty informaatio malleissa 9 ja 10. Mallin 9 estimaatit perustuvat
täydelliseen alapaneeliin, jossa menetetään paljon informaatiota muiden FE-mallien otokseen verrat-
tuna. Mallissa 10 havaintoja on vielä vähemmän. Toisaalta taas mallin 9 antamat kerroinestimaatit
eivät eroa merkitsevästi mallin 7 estimaateista, mutta mallin 10 estimaatit eroavat. Malli 10 antaakin
hyvin erilaisia tuloksia yuanin aliarvostuksesta kuin muut FE-mallit: sen mukaan yuan oli vuonna
2009 yliarvostettu! Eräs ongelma kuitenkin nousee esille: yksikään käsitellyistä residuaaleista ei
tilastollisesti merkitsevästi eroa nollasta. Toisin sanoen, taulukon 10 estimaatit poikkeamille sopivat
kaikki kahden keskihajonnan sisälle keskimääräisestä tasapainosta, joten yuanin yli- tai aliarvostuk-
sen voidaan ajatella johtuvan satunnaisesta vaihtelusta eikä niinkään fundamentaalisesta poikkea-
masta. Tämä on ongelmallista, sillä mallin 7 tuloksien mukaan edes yli 20 %:n aliarvostus ei ole
riittävä merkitseväksi poikkeamaksi. Datan hajonta on yksinkertaisesti liian suurta tämän mittakaavan
poikkeamien erottamiseksi satunnaisista häiriöistä. Mallin 7 keskivirhe on 0,2255, joten tästä voidaan
laskea että poikkeama on perinteisten kriteerien mukaan tilastollisesti merkitsevä vasta jos se on
yli 36 % jompaan kumpaan suuntaan. Puulatun aineiston OLS-malleissa keskihajonta on vielä tätä
suurempi. Mallin 10 keskivirhe on pienempi, 0,1479, mikä tarkoittaa että tilastollisesti merkitsevä
poikkeama olisi noin 25,6 %.
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Tarkasteltaessa mallin 7 residuaaleista laskettuja yli- ja aliarvostuslukuja voidaan erottaa muutamia
erityisiä vuosia. Ne nähdään kuviossa 9, jossa nollataso kuvaa mallin antamaa keskimääräistä tasapai-
notasoa ja katkoviivoin on merkitty kahden keskihajonnan etäisyys tasapainosta. Mallin mukaan yuan
oli yliarvostettu 57,2 % vuonna 1980, 51,6 % vuonna 1981 ja 44,6 % vuonna 1982. Yliarvostus väheni
tästä eteenpäin ja saavutti keskimääräisen tasapainotason vuonna 1991, muuttuakseen tämän jälkeen
aliarvostukseksi. 1994 aliarvostus kävi huipussaan, ja lyhyen palautumisen jälkeen vuonna 2005 se
saavutti toisen huipun, 35,9 %, mikä on juuri ja juuri kahden keskihajonnan päässä tasapainotasosta.
Tästä huipusta suunta kääntyi jälleen ylöspäin ja aliarvostus yleisesti väheni. Mallista 10 lasketut
poikkeamat löytyvät myös kuviosta 9. Kontrollimuuttujien puuttuvien havaintojen takia vuodet 1980-
1983 puuttuvat. Poikkeamaestimaateissa on vastaavanlaisia huippuja kuin toisessakin mallissa, mutta
kaikki poikkeamat ovat selvästi pienempiä. Etenkin 2000-luvulla aliarvostus on hyvin pientä, ja
kääntyy vuoden 2006 jälkeen yliarvostukseksi. Poikkeamat ovat kuitenkin pieniä ja sopivat kahden
keskihajonnan sisään.
Taulukko 10: Yuanin reaalisen vaihtokurssin poikkeama keskimääräisestä tasapainotasosta vuonna
2009
menetelmä puulattu OLS
malli 5a 5b 6
yli- / aliarvostus - 0,26 %(1) + 6,25 %(1) + 12,95 %(1)
havaintoja 4852 3855 3855
mallin R2ad j 0,174 0,332 0,375
menetelmä fixed effects -paneeli
malli 7 8 9 10
yli- / aliarvostus - 20,53 %(1) - 9,35 %(1) - 17,24 %(1) + 11,85 %(1)
havaintoja 3855 3855 2160 1666
mallin R2ad j 0,720 0,723 0,746 0,871
(1) Ei eroa nollasta 5 %:n merkitsevyystasolla
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Kuvio 9: Estimoitu reaalisen CNY/USD-vaihtokurssin poikkeama tasapainotasosta 1980-2009
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7 Vienti- ja tuontijoustot
7.1 Aineisto
Yuanin kurssimuutosten vaikutusten selvittämiseksi tutkitaan ulkomaankaupan joustoja kuukausi-
datassa. Aineisto kattaa ajanjakson tammikuusta 1999 helmikuuhun 2010, sisältäen kuukausittaiset
havainnot Yhdysvaltain ja euroalueen Kiinan-kaupan viennin ja tuonnin arvoista (nimetty USVX,
USVM, EUVX ja EUVM), reaalisista CNY/EUR ja CNY/EUR -vaihtokursseista sekä Yhdysval-
tain, euroalueen ja Kiinan teollisuustuotannon tasoa kuvaavista indekseistä, jotka toimivat proxy-
muuttujana maiden tuloille. Euroalue käsittää ne 16 maata jotka vuonna 2010 kuuluivat eurojär-
jestelmään15. Yhdysvaltain Kiinan-kaupan tuonti- ja vientisarjojen lähde on United States Interna-
tional Trade Commission (USITC), euroalueen tuonti- ja vientitiedot on saatu Eurostatilta. Nimellis-
arvoiset kuukausittaiset dollarin ja euron yuan-vaihtokurssit ovat peräisin oanda.com:ista, OANDA
Corporationin ylläpitämältä valuuttasivustolta. Nimelliset kurssit on muutettu reaalisiksi kertomalla
ne ao. maiden kuukausittaisten kuluttajahintaindeksien suhteella: Q = E ∗Pulkom/Pkotim, jossa Q on
reaalinen vaihtokurssi, E on nimellinen kurssi ja Pulkom ja Pkotim ovat ulkomaan ja kotimaan kulut-
tajahintaindeksit. Kuluttajahintaindeksit ovat peräisin OECD:n MEI (Monthly Economic Indicators)
-tietokannasta ja niissä kaikissa on perusvuotena 2005. Kuukausittaiset teollisuustuotannon volyymit
kaikille kolmelle valtiolle on saatu Maailmanpankin GEM (Global Economic Monitor) -tietokannasta
ja ne on muutettu indeksimuotoon siten että kullekin maalle vuoden 2005 tammikuu saa arvon 100:
indt = prodt/prod2005:01 ∗ 100. Kaikista estimointiin käytetyistä muuttujista on otettu luonnolliset
logaritmit ja ne on korjattu kausivaihtelun suhteen kappaleessa 4 esitellyn regressiomenetelmän avul-
la.
Kuviossa 10 ovat korjaamattomat logaritmoidut vienti- ja tuontisarjat. Korjaamattomissa sarjoissa
etenkin Yhdysvaltain tuonnissa (l_USVM) on selvästi havaittavissa kausivaihtelua. Kaikissa sarjoissa
on myös selkeä nouseva trendi. Poliittisen keskustelun polttopisteessä oleva Yhdysvaltain Kiinan-
kaupan alijäämä (tuonnin ja viennin erotus) nähdään kuviossa 11. Kuukausittainen alijäämä saavutti
huippunsa lokakuussa 2008 ollen tuolloin yli 28 miljardia dollaria. Myös euroalueen kauppa Kiinan
kanssa on ollut vahvasti alijäämäistä. Lokakuussa 2008 euroalueen kauppa Kiinan kanssa oli suurim-
millaan noin 10 miljardia euroa alijäämäistä.
Reaaliset CNY/EUR ja CNY/USD -vaihtokurssit logaritmeineen ovat kuviossa 12. Kuviosta käy ilmi
kuinka kiinteän yuan-dollari -sidonnaisuuden aikana 1997-2005 yuanin reaalinen kurssi heikentyi
dollaria vastaan Kiinan nopeamman inflaation vuoksi. Euron vahvistuminen dollaria vastaan vuodesta
2002 alkaen näkyy yuanin heikentymisenä euroa vastaan. Vahvistuva euro myös vähensi Kiinan
15Alankomaat, Belgia, Espanja, Irlanti, Italia, Itävalta, Luxemburg, Suomi, Portugali, Ranska, Saksa, Kreikka, Slovenia,
Kypros, Malta ja Slovakia. Kaikki 16 maata ovat mukana koko tarkasteluajanjakson.
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vuoden 2005 valuuttauudistusten vaikutuksia CNY/EUR-kurssiin. Etenkin CNY/USD-kurssi osoit-







































 1999  2001  2003  2005  2007  2009  2011
l_EUVX
Kuvio 10: Yhdysvaltain ja euroalueen Kiinan-kaupan vienti ja tuonti, logaritmiset arvot, 1999:01 -
2010:02
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Kuvio 12: Reaaliset CNY/USD ja CNY/EUR -vaihtokurssit 1999:01 - 2010:02
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Koska estimointi tehdään ARDL-mallilla, yksikköjuuritestaus ei ole tarpeellista. ARDL-menetelmä
mahdollistaa yhteisintegroivien muuttujien pitkän aikavälin relaation estimoinnin konsistentisti riip-
pumatta siitä, ovatko kaikki mallissa mukana olevat muuttujat integroituneet astetta 1 vai 0 (Bahmani-
Oskooee & Goswami, 2004). Lisäksi Patterson (2000, 272) toteaa, että yksikköjuuritestauksessa on
voitava olettaa ettei kausivaihtelun poistamiseen käytetty menetelmä vaikuta lopputuloksiin. Hänen
mukaansa tällaista oletusta ei yleensä voida tehdä, vaan simulaatiot osoittavat että nollahypoteesia
ei korjatussa datassa hylätä riittävän usein. Yksikköjuuritestien voima siis vähenee, kun data kor-
jataan kausivaihtelun osalta. Kausivaihtelun takia on myös mahdollista, että aikasarjoissa esiintyisi
kausittaisia yksikköjuuria. Pattersonin (2000, 273) mukaan kausittainen yksikköjuuri tarkoittaisi sar-
jan kausivaihtelurakenteen muuntuvan ajassa, mikä vaikeuttaa kausivaihtelun korjaamista. Patterson
mainitsee kausittaisen yksikköjuuren testausta varten muunnellun ADF-testin, jossa differenssit ote-
taan kausittain, sekä ns. HEGY-testin, jolla voidaan testata myös monimutkaisempia kausivaihtelu-
rakenteita. Kausittaisten yksikköjuurten tarkastelu jätetään kuitenkin monimutkaisena aiheena tämän
tutkimuksen ulkopuolelle, vaikka kausivaihtelun korjaaminen kuukausidummyillä edellyttääkin että
kausivaihtelun rakenne pysyy vakiona.
7.2 Vienti- ja tuontijoustojen estimointi
Yhdysvaltain ja Kiinan sekä euroalueen ja Kiinan välisten kauppajoustojen estimointi toteutetaan
ARDL-malleilla, joista ratkaistaan joustokertoimia kuvaavat pitkän aikavälin kertoimet. Mallit ovat
muotoa








βy∆yt−k +ut , (58)
josta saadaan neljä yhtälöä, yksi kullekin selitettävälle muuttujalle y, joita ovat Yhdysvaltain viennin
arvo Kiinaan (USVX), Yhdysvaltain tuonnin arvo Kiinasta (USVM), euroalueen viennin arvo Kiinaan
(EUVX) ja euroalueen tuonnin arvo Kiinasta (EUVM). Selittäviä muuttujia xt on jokaisessa yhtälössä
kaksi: Kiinan ja kohdemaan välinen reaalinen valuuttakurssi CNY/USD ja CNY/EUR (RERUSD ja
REREUR) ja kysyntään vaikuttavien tulojen proxyna teollisuustuotannon tasoa ko. maassa kuvaava
indeksi (USProd, EUProd ja CHNProd). Kaikista sarjoista on otettu luonnollinen logaritmi ja pois-
tettu kausivaihtelu. Yksinkertaisuuden vuoksi asetetaan viiveiden p ja q määrät samaksi, ts. p = q,
jolloin vertailtavien mallien määrä pysyy helpommin hallittavalla tasolla16. Viiverakenteiden valinta
toteutetaan estimoimalla kustakin yhtälöstä 13 mallia joissa p = q = 0,1, ...,12 ja valitsemalla näistä
parhaat Akaiken (AIC) ja Schwarzin (SIC) informaatiokriteerien perusteella. Kokeiltavien viiveiden
16Rajoitteesta p = q luopuminen mahdollistaisi eri määrän viiveitä kullekin muuttujalle, mutta johtaisi 12
kokeiltavan viiveen tapauksessa yhteensä 4 ∗ 133 = 8788 eri mallin estimoimiseen. Valinnan automatisointi
ohjelmoimalla mahdollistaisi laajemman malliavaruuden tutkimisen. Esim. Pesaran, Shin & Smith (2001) valitsevat
esimerkkilaskelmansa viiverakenteen 16087 mallin joukosta.
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ylärajaksi on valittu 12 datan kuukausittaisen luonteen takia. Yhteensä estimoidaan siis aluksi 52
mallia, joista valitaan yksi kullekin selitettävälle.
Informaatiokriteerien ehdottamista malleista tarkastetaan residuaalien autokorrelaatio, residuaalien
normaalisuus ja Pesaran, Shin ja Smithin (2001) F-testi sekä t-testi yhteisintegraation toteamiseksi.
12 viiveen autokorrelaatiota testataan Ljung-Boxin Q-testillä (Q). Residuaalien normaalisuutta tes-
tataan gretl-ohjelmistoon sisältyvällä Doornik-Hansenin χ2−testillä. Q-testin nollahypoteesina on,
että kaikki 12 autokorrelaatiokerrointa ovat yhtäaikaa nollia. Doornik-Hansenin χ2−testin nollahy-
poteesi on, että residuaalit noudattavat normaalijakaumaa. F-testin nollahypoteesi on, että tasomuut-
tujien ensimmäisten viiveiden kertoimet, α1 ja α2 yhtälössä (58), ovat yhtäaikaa nollia, eli muuttujien
välillä ei ole pitkän aikavälin yhteisintegroivaa suhdetta. t-testissä testataan yhtälön (58) kertoimen
α1 eli selitettävän muuttujan tason viiveen merkitsevyyttä. Nollahypoteesit on hylättävä sekä F-
testistä että t-testistä, jotta muuttujien välillä voitaisiin olettaa olevan yhteisintegroiva relaatio tasoissa
(Pesaran, Shin & Smith, 2001). Pesaranin, Shinin ja Smithin (2001) taulukoinnissa testisuureille
annetaan rajat, joiden arvot ovat voimassa silloin kun muuttujat ovat kokonaan I(1) tai kokonaan
I(0). Tässä raportoidaan aina ylärajan suurempi merkitsevyystaso eli se, millä tasolla testisuure on
vähintään merkitsevä. Taulukossa 11 esitellään informaatiokriteerien valitsemat maksimiviiveet ja
testit valittujen mallien toimivuudelle.
Kaikissa paitsi yhdessä tapauksessa SIC valitsee pienemmän mallin kuin AIC. Tämä johtuu siitä, että
SIC “rankaisee” voimakkaammin selittäjien lisäämistä kuin AIC (Verbeek, 2003, 54). Vain Yhdys-
valtain viennin (USVX) yhtälössä molemmat informaatiokriteerit valitsevat saman määrän viiveitä.
Muissa tapauksissa eri informaatiokriteerien valitsemien mallien välinen valinta on tehtävä diagnos-
tisten testien perusteella. Bahwami-Oskooee ja Goswami (2004) toteavat, että Pesaran et al:n (2001)
F-testi on herkkä mukana olevien viiveiden määrälle. F-testit taulukossa 11 tuottavat kuitenkin samat
johtopäätökset viiveiden määrästä riippumatta kaikissa muissa tapauksissa paitsi euroalueen vien-
nissä, jossa nollahypoteesi muuttujien yhteisintegraation puutteesta jää muista testatuista yhtälöistä
poiketen voimaan pidemmällä viiverakenteella. t-testin tulokset sen sijaan poikkeavat enemmän. ARDL-
mallin viiverakenteen ei kuitenkaan pitäisi vaikuttaa siihen, onko muuttujien tasojen välillä yhteisin-
tegroiva relaatio vai ei.
Yhdysvaltain tuonnin yhtälössä AIC valitsee kaksi viivettä ja SIC yhden. Molemmissa tapauksissa
nollahypoteesi residuaalien normaalisuudesta hylätään, joskin 1 viiveen mallissa se hylätään parem-
min perustein kuin 2 viiveen mallissa. Molemmissa F-testi antaa aihetta olettaa että yhteisintegraatiota
muuttujien välillä on, t-testi on voimakkaammin merkitsevä yhden viiveen mallissa mutta kuitenkin
vähintään 10 %:n tasolla merkitsevä kahden viiveen mallissa. Yhden viiveen mallissa nollahypoteesi
autokorreloimattomuudesta hylätään 10 %:n tasolla, mikä voi olla merkki puutteellisesta dynaamises-
ta rakenteesta. Kahden viiveen mallissa nollahypoteesi jää voimaan. Tämä vuoksi Yhdysvaltain tuon-
nissa valitaan kahden viiveen malli. Yhdysvaltain viennin yhtälössä molemmat informaatiokriteerit
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valitsevat nollan viiveen mallin. Nollan viiveen mallissa ei ole lainkaan mukana muuttujien diffe-
renssien viiveitä, eikä yhtälön vasemmalla puolella ole selitettävän muuttujan differenssiä lainkaan.
Q-testi hylkää nollahypoteesin 10 %:n tasolla mutta ei 5 %:n tasolla: autokorrelaatio ei kuitenkaan
nollan viiveen mallissa ole niin haitallista kuin muissa malleissa, koska nollan viiveen malli ei sisällä
yhtään selitettävän muuttujan viivettä. Residuaalit ovat epänormaalisti jakautuneet. F-testin ja t-testin
mukaan yhteisintegraatiosta on näyttöä. Euroalueen tuonnissa AIC ehdottaa kolmen ja SIC yhden vii-
veen mallia. Kummassakaan ei ole Q-testin mukaan autokorrelaatiota. Kolmen viiveen mallissa nol-
lahypoteesi residuaalien normaalisuudesta jää voimaan, kun taas yhden viiveen mallissa se hylätään
5 %:n tasolla. Näin ollen euroalueen tuonnille valitaan kolme viivettä sisältävä malli, vaikkakin siinä
t-testisuure jää 10 %:n merkitsevyystason epävarmalle alueelle I(0)- ja I(1)-tilanteiden väliin. Eu-
roalueen viennissä AIC valitsee kahden ja SIC nollan viiveen mallin. Kahden viiveen mallissa ei ole
näyttöä residuaalien autokorrelaatiosta ja residuaalien normaalisuushypoteesikin jää voimaan. Nollan
viiveen mallissa autokorrelaatiota on huomattavasti. Kahden viiveen malli on ainoa, jossa F-testi jättää
voimaan oletuksen yhteisintegroimattomuudesta. Siinä myöskään t-testi ei hylkää nollahypoteesia.
Koska residuaalien autokorrelaatio on voimakasta nollan viiveen mallissa17 ja koska nollan viiveen ja
kahden viiveen mallin SIC-luvut ovat hyvin lähellä toisiaan18, valitaan F-testin tuloksesta huolimatta
tässä kahden viiveen malli euroalueen viennille.
Estimoiduista malleista saadut pitkän aikavälin joustokertoimet esitellään taulukossa 12. Kunkin es-
timoidun mallin tarkemmat tulokset löytyvät liitteestä C. Pitkän aikavälin joustokertoimet ovat tuloja
kuvaavan tuotantoproxyn suhteen oikean merkkiset kaikissa tapauksissa: kohdemaan tulojen kasvu
on positiivisessa suhteessa tuontiin ja vientiin. Prosentin kasvu Yhdysvaltain tuloissa johtaa noin
2,34 %:n kasvuun Yhdysvaltain tuonnissa Kiinasta, vastaava kasvu euroalueen tuloissa kasvattaa
euroalueen tuontia noin 1,93 %:lla ja kasvu Kiinan tuloissa kasvattaa Yhdysvaltain Kiinan-vientiä
noin 1,98 %. Näissä tapauksissa vienti ja tuonti ovat siis joustavia tulojen kasvun suhteen. Vain
euroalueen viennissä Kiinan tulojen kerroin ei eroa merkitsevästi nollasta. Tämä tarkoittaa, että eu-
roalueen vienti Kiinaan on Kiinan tulojen suhteen joustamatonta. Reaalisen valuuttakurssin kerroin
on Yhdysvaltain Kiinan-viennin osalta väärän merkkinen: teorian mukaan kotimaan valuutan (tässä
Yhdysvallat) vahvistumisen ulkomaan (Kiina) valuuttaa vastaan tulisi johtaa viennin vähenemiseen.
Kerroin on kuitenkin merkitsevästi positiivinen, mikä tarkoittaisi Yhdysvaltain viennin kasvavan
dollarin vahvistuessa yuania vastaan. Kertoimen etumerkki ei ole riippuvainen malliin otettujen vii-
veiden määrästä, vaan on sama kaikissa 12 eri mallissa. Yhdysvaltain tuonnissa kertoimen etumerkki
on oikein. Tuonti on reaalisen vaihtokurssin suhteen lähes yksikköjoustavaa, toisin sanoen dolla-
rin vahvistuminen prosentilla johtaa suhteessa samansuuruiseen tuonnin kasvuun. Euroalueen tuonti
on huomattavasti vähemmän joustavaa vaihtokurssin suhteen: prosentilla vahvistuva euro kasvat-
taa tuontia Kiinasta vain noin 0,38 prosenttia. Euroalueen vienti ei näytä olevan lainkaan joustavaa
17Ensimmäinen, kolmas ja yhdestoista autokorrelaatiokerroin ovat merkitseviä vähintään 10 %:n tasolla.
18SIC on -266,832 nollan viiveen mallille ja -266,708 kahden viiveen mallille.
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vaihtokurssin suhteen, sillä kerroin ei eroa merkitsevästi nollasta. Estimaatti on kuitenkin oikean
merkkinen. Mallien selitysasteet vaihtelevat välillä 0,264 (USVX) - 0,671 (EUVM). Heikko seli-
tysaste Yhdysvaltain viennin yhtälössä voi olla oire ongelmista jotka johtavat väärän merkkiseen
kerroinestimaattiin.
ARDL-menetelmä mahdollistaa myös lyhyen aikavälin dynamiikan tarkastelun. Lyhyen aikavälin
joustokertoimet reaalisen valuuttakurssin suhteen esitellään taulukossa 13. Tulosten mukaan jousto on
suurinta ensimmäisellä viiveellä. Nollalla viiveellä eli samalla periodilla tapahtuvien valuuttakurssin
muutosten suhteen vienti- ja tuontivirrat näyttävät olevan hyvin jäykkiä. Vain Yhdysvaltain tuonnin
nollan viiveen kerroin eroaa nollasta 10 %:n tasolla. Ensimmäisellä viiveellä eli seuraavana kuukau-
tena joustavuus paranee, palatakseen taas nollaan toisella viiveellä. Kertoimien etumerkit ovat myös
mielenkiintoisia verratessa niitä pitkän aikavälin kertoimiin. Yhdysvaltain tuonti näyttää reagoivan
aluksi väärään suuntaan nollalla viiveellä. Liike korjaantuu toisella viiveellä. Yhdysvaltojen viennin
nollas viive on oikean merkkinen, joskaan ei merkitsevä, kun taas pitkän aikavälin estimaatti oli
varustettu väärällä etumerkillä. Euroalueen tuonnissa kaikkien neljän periodin jousto on negatiivinen,
mutta pitkän aikavälin kokonaisjousto oli positiviinen. Euroalueen viennissä ensimmäisen viiveen
joustokerroin on 10 %:n tasolla merkitsevä ja oikean merkkinen, vaikkakin pitkän aikavälin jousto-
kerroin ei merkitsevästi eroa nollasta.
Taulukko 11: Joustomallien valinta ja mallien diagnostiikkaa
USVM USVX EUVM EUVX
informaatio-
kriteeri
AIC SIC AIC SIC AIC SIC AIC SIC
maksimi-
viive p = q
2 1 0 0 3 1 2 0
Q 11,858 20,019∗ 20,966∗ 20,966∗ 3,471 5,300 10,265 40,651∗∗∗
χ2 8,201∗∗ 10,266∗∗∗ 6,526∗∗ 6,526∗∗ 1,570 7,127∗∗ 1,527 2,401
F 3,694∗∗ 6,404∗∗∗ 14,428∗∗∗ 14,428∗∗∗ 7,152∗∗∗ 8,016∗∗∗ 1,457 7,021∗∗∗
t −3,304∗ −4,370∗∗∗ −5,738∗∗∗ −5,738∗∗∗ −3,102 −4,207∗∗∗ −1,529 −4,517∗∗∗
merkitsevyys: *** < 0.01 < ** < 0.05 < * < 0.1
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Taulukko 12: Joustomallien tulokset: pitkän aikavälin joustokertoimet
USVM USVX EUVM EUVX
USProd 2,335∗∗∗ - - -
EUProd - - 1,934∗∗ -
CHNProd - 1,976∗∗∗ - −0,047
RERUSD 0,957∗∗ 1,126∗∗∗ - -
REREUR - - 0,376∗∗∗ −0,359
mallin R2ad j 0,348 0,264 0,671 0,330
merkitsevyys: *** < 0.01 < ** < 0.05 < * < 0.1
Taulukko 13: Lyhyen aikavälin joustokertoimet reaalisen valuuttakurssin suhteen
valitun mallin viive
0 1 2 3
USVM −1,163∗ 1,924∗∗∗ −0,096 -
USVX −1,190 - - -
EUVM −0,168 −0,700∗∗∗ −0,170 −0,156
EUVX −0,215 −0,492∗ 0,064 -
merkitsevyys: *** < 0.01 < ** < 0.05 < * < 0.1
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8 Tulokset ja vertailu aiempaan tutkimukseen
Kappaleiden 5, 6 ja 7 empiirinen tutkimus antaa runsaasti tietoa Kiinan yuanin tilanteesta. Yleisellä
tasolla tulokset ovat linjassa aiemman tutkimuksen kanssa. Valuuttakoriestimointien tulokset osoitta-
vat ettei ole syytä uskoa yuanin olevan sidottu sellaiseen valuuttakoriin kuin Kiinan viranomaiset
ovat antaneet ymmärtää. CNY/USD-vaihtokurssin aliarvostuksen estimoinnin tulokset jäävät osin
epäselviksi, mikä ei toisaalta ole yllätys kun ottaa huomioon aiheen lukuisat eri lähestymistavat ja
niistä saadut kirjavat tulokset. Kiinan kahdenvälisen kaupan joustojen estimointi taas osoittaa, että
Yhdysvallat ja euroalue ovat hyvin samankaltaisessa tilanteessa suhteessaan Kiinaan ja sen kanssa
käytävän kaupan epätasapainoon.
Tarkasteltaessa valuuttakoriestimointien tuloksia tarkemmin voidaan todeta Yhdysvaltain dollarin
osuuden tällaisessa korissa olevan niin suuri, että koko valuuttakorin käsite joutuu tässä yhteydessä
kyseenalaiseksi. Dollarin painokertoimet kaikissa koreissa ovat 0,9:n luokkaa, joissain hyvin lähellä
yhtä, eikä muilla valuutoilla ole missään mallissa merkitsevää kerrointa jonka arvo olisi ollut yli 0,1.
Vaikkei kertoimia voidakaan suoraan tulkita prosenttiosuuksiksi, voidaan approksimoiden sanoa että
Yhdysvaltain dollarin osuus on siis vähintään 90 %:n luokkaa kaikkialla aineistossa. Kerroinestimaat-
tien luotettavuus on varsin hyvä: mallit selittävät hyvin yuanin Sveitsin frangeissa mitatun kurssin
päivittäistä liikettä. Selitysasteet malleissa vaihtelevat välillä 0,974 - 0,990. Ylisovittamisongelmaa
ei tässä yhteydessä pitäisi esiintyä. Teorian mukaan valuuttakorimallin selitysasteen tulisi olla tasan
1, mikäli tarkasteltava valuutta on tiukasti sidottu koriin ja korissa on kaikki siihen kuuluvat valuutat
(Frankel & Wei, 2007). Kiinan viranomaistenkin mainitsema päivittäinen vaihteluväli “tasapainon”
ympärillä luonnollisesti johtaa ykköstä pienempään selitysasteeseen. Ainoat varsinaiset ongelmat
malleissa ovat multikollineaarisuus ja residuaalien epänormaalisuus. Multikollineaarisuutta malleissa
esiintyy, kun eräiden pienten Kaakkois-Aasian maiden valuutat korreloivat voimakkaasti Yhdysval-
tain dollarin kanssa. Tästä pyrittiin pääsemään eroon poistamalla ongelmalliset valuutat malleista.
Vaikka multikollineaarisuusongelma näin poistuikin, jonkin verran informaatiota väistämättä hukat-
tiin. Käytettyjen mallien perusteella ei ole mahdollista sanoa, mitkä ovat Thaimaan bahtin, Male-
sian ringgitin ja Singaporen dollarin todelliset painot Kiinan yuanin korissa. Kyseiset maat ovat
taloudeltaan pienimpiä tutkimuksessa mukana olevista, mutta niillä voi olla erityinen merkitys Kiinan
taloudelle. Lin ja Wangin (2009, 26) mukaan Aasian teollistuvat maat tuottavat Kiinan teollisuuden
tarvitsemia panoksia, joita Kiina sitten jatkojalostaa ja vie kehittyneempiin maihin kuten Yhdys-
valtoihin ja Eurooppaan. Tässä kaupankäyntijärjestelmässä Kiina on ottanut osan, joka Japanilla oli
aiemmin (Li & Wang, 2009, 27). Joka tapauksessa on selvää, etteivät bahtin, ringgitin ja Singaporen
dollarin painokertoimet missään nimessä ole samaa kokoluokkaa kuin Yhdysvaltain dollarin.
Kovin suuria regiiminvaihdoksia ei aineiston jakaminen osiin paljasta. Yhdysvaltain dollarin dominoi-
va osuus pysyy lähes samana osajaksosta toiseen. Tiettyjä eroavaisuuksia kuitenkin voidaan nähdä,
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kuten yuanin yleistä vahvistumista kuvaava positiivinen merkitsevä vakiotermi heti ensimmäisten
valuuttauudistusten jälkeisellä jaksolla vuodesta 2005 vuoden 2008 puoliväliin. Mielenkiintoinen on
myös euron merkitsevä kerroin vuoden 2010 jälkimmäisellä puoliskolla, Kiinan ilmoitettua valu-
uttauudistusten jatkumisesta. Se voi olla merkki siitä, että yuan olisi vähitellen irtoamassa tiukasta
dollarisidoksestaan. Kuitenkin samalla osajaksolla dollarin kerroin pysytteli hyvin lähellä yhtä, joten
mistään mullistavasta muutoksesta tuskin on kyse. CNY/USD-kurssin viimeaikaisesta kehityksestä
(kuvio 4) nähdään, että ainakin vuodesta 2008 alkanut tasainen jakso on päättynyt.
Valuuttakorin painoestimaatit ovat hyvin samankaltaisia kuin aiemmat estimaatit (Frankel & Wei,
2007 ja 2008 sekä Funke & Gronwald, 2008). Yhdysvaltain dollarin painokerroin on samaa ko-
koluokkaa eikä muilla valuutoilla näy olevan suurta merkitystä. Frankel & Wei (2007) ja Funke
& Gronwald (2008) havaitsevat saman ilmiön kuin tässäkin, eli eräiden Kaakkois-Aasian maiden
valuuttojen kertoimien merkitsevyyden. Frankelin ja Wein (2007) estimoima vastaavanlainen kori
Malesian ringgitille osoittaa, että multikollineaarisuusongelma on ilmeinen; Yhdysvaltain dollarin
paino korissa on noin 0,5. Aiempien tutkimusten ongelmana on kuitenkin vähäinen data, sillä ennen
vuotta 2005 kerätyllä datalla estimoiminen ei olisi juurikaan mielekästä täysin kiinteän dollarisidon-
naisuuden takia, ja toisaalta vain vuoteen 2008 ulottuvat aineistot kattavat vain yhden vaiheen yuanin
kehityksessä. Kuitenkin yleisellä tasolla tulokset vastaavat hyvin tässä saatuja. Vahva sidonnaisuus
Yhdysvaltain dollariin on edelleen tosiasia.
Yuanin aliarvostuksen estimointi Balassa-Samuelson -hypoteesin mukaisin menetelmin kappaleessa
6 ei tuota täysin vakuuttavia empiirisiä todisteita merkittävästä aliarvostuksesta dollariin nähden.
Menetelmä sinänsä tuntuu intuitiivisestikin järkevältä: kehittyvänä maana Kiina sopii periaatteessa
hyvin Balassa-Samuelson -hypoteesin tilanteeseen sen teknologian ja yhteiskunnallisen rakenteen
modernisoituessa. Empiirisen testauksen ongelmana laajassa paneeliaineistossa on kuitenkin datan
hajonta ja tästä johtuvat suuret estimaattien luottamusvälit. Vaikka aineistosta rajattiin pois kaikkein
köyhimmät maat erikoistilanteiden kuten yhteiskunnallisen kaaoksen ja sodan eliminoimiseksi, eivät
mallit kykene perinteisin kriteerein hylkäämään nollahypoteesia siitä että yuanin dollarikurssi ei
poikkeaisi tasapainotasolta. Samalla kuitenkin malleista lasketut poikkeamat ovat kymmeniä prosent-
teja.
Mallien tulokset poikkeavat toisistaan suuresti riippuen mallin spesifikaatiosta ja käytetystä datasta.
Puulattujen OLS-mallien tuloksista estimoidut yuanin poikkeamat mallien ennustamista tasapainota-
soista vuonna 2009 ovat lähellä nollaa tai sen yli, ehdottaen yuanin yliarvostusta. Mallien yksinker-
taisuus kuitenkin pakottaa suhtautumaan näihin tuloksiin varauksella. Kun fixed effects (FE) -malleissa
kukin valtio saattaa saada yhtälöissä oman vakioterminsä, estimaatit osoittavat aliarvostusta, joskaan
ei merkitsevällä tasolla. Kontrollimuuttujien lisääminen antaa kuitenkin tulokseksi jälleen yuanin
yliarvostuksen. Kuvio 9 näyttää poikkeaman kehityksen vuodesta 1980 kahdella eri mallilla. Siitä
voidaan nähdä että Kiinan suunta on ollut lähes poikittainen keskimääräiseen Balassa-Samuelson-
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ilmiöön nähden: yuan on ollut yliarvostettu tutkitun ajanjakson alkupäässä ja muuttunut 90-luvulla
aliarvostetuksi. Tämän ilmiön syitä pohditaan tarkemmin kappaleessa 9. On muistettava, että kuten
jo todettua, yksikään estimaatti poikkeamasta vuodelle 2009 ei ole tilastollisesti merkitsevä. Tulokset
onkin käsitettävä lähinnä suuntaa-antavina. Tämä on selvästi Balassa-Samuelson -kehikon ongelma
joka johtuu käytettävän datan suuresta hajonnasta. On mahdollista, että esim. SUR-mallien avulla
voitaisiin saada samasta aineistosta tarkempia estimaatteja. Muutoin on todettava, että vaikka va-
luuttojen yli- tai aliarvostuksen estimoiminen Balassa-Samuelson -hypoteesia käyttäen on sinänsä
yksinkertaista ja poikkeamien laskeminen mallin residuaaleista helppoa, eivät ainakaan tässä saadut
tulokset noudata sellaisia tilastollisia kriteerejä joilla tieteellistä tutkimusta yleensä arvioidaan. Aiem-
masta tutkimuksesta on lisäksi selvää, että nimenomaan yuanin tapauksessa tulokset ovat hyvin vaih-
televia, olipa menetelmä mikä hyvänsä. Tässä mielessä saadut tulokset kaikessa hajonnassaan sopivat
aiemmin annettuihin estimaatteihin (kts. esim. Korhonen & Ritola, 2009). FE-mallien tulokset yuanin
aliarvostuksesta ovat myös hyvin lähellä niitä arvioita joita etenkin Yhdysvaltain mediassa kuulee sil-
loin tällöin esitettävän. Kontrollimuuttujina käytetyn M2/BKT:n ja velkamuuttujan merkitsevyys on
selvää mallista 10. Talouden “monetisoituminen” eli M2/BKT-suhteen kasvu näyttäisi liittyvän kalli-
impaan valuuttaan, kun taas valtion velkaisuus on mallin mukaan yhteydessä halvempaan reaaliseen
valuuttakurssiin.
Eräs lisäongelma paneeliaineistosta nousee esiin. Puuttuvien havaintojen valikoitumisesta syntyvä va-
likoitumisharha osoittautuu testattaessa merkitseväksi käytetyssä aineistossa. Vaikka valikoitumishar-
han todennäköiset vaikutukset estimoituihin malleihin ovatkin pieniä, minkä osoittaa pieni ero koko
aineistosta ja täydellisestä alapaneelista estimoitujen kertoimien välillä (mallit 7 ja 9 taulukossa 8),
on valikoitumisharha silti merkki siitä että käytetty aineisto saattaa olla jossain määrin epäluotettavaa
vaikkakin se on peräisin luotettavista lähteistä.
Balassa-Samuelson -efektin tutkiminen paneeliaineistossa tuottaa joka tapauksessa vahvistusta sille
että ilmiö on keskimäärin olemassa. Puulatusta aineistosta lasketut OLS-suorat ovat oikean suuntaisia
ja tilastollisesti merkitseviä. Tämä todistaa että suhteellisen tuottavuuden ja suhteellisen hintatason
välillä on positiivinen relaatio: suhteellisen tuottavuuden nousu eli ns. “catching up” liittyy kohon-
neeseen suhteelliseen hintatasoon. Vastaavia yleisen tason tuloksia on saatu myös aiemmin, esim.
Cheung et al (2007a) ja Coudert & Couharde (2007). Tämä tarkoittaa, että keskimäärin kehittyvien
maiden reaalisten valuuttakurssien tulisi vahvistua kehityksen myötä suhteellisen hintatason nos-
tamiseksi. Ilmiön näytöt Kiinan osalta jäävät kuitenkin vähäisiksi.
Viimeisen tutkimusongelman eli kahdenvälisen kaupan joustojen tutkimuksen tulokset ovat parem-
min hyväksyttävissä kuin edellä esitellyt vaihtokurssin poikkeamien estimaatit. Hyvälaatuisesta kuu-
kausittaisesta datasta estimoitujen ARDL-mallien tuloksista nähdään Yhdysvaltain ja Kiinan sekä eu-
roalueen ja Kiinan välisen kahdenvälisen kaupan eroavaisuudet ja yhtäläisyydet. Ennen kaikkea esti-
maatit antavat tietoa siitä, mitkä ovat kiistellyn CNY/USD-kurssin todelliset vaikutukset kaupankäyn-
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nissä. Mallien luotettavuus on keskimäärin hyvä: ne ovat enimmäkseen vapaita autokorrelaatiosta ja
osassa malleista residuaalitkin ovat normaaliset. Yhteisintegraation testaus antaa syytä olettaa että
muuttujien välillä on olemassa pitkän aikavälin relaatio, joskin euroalueen viennin tapauksessa testin
tulos on epävarmempi. Pitkän aikavälin kerroinestimaatit ovat merkitseviä muualla paitsi euroalueen
viennissä.
Pitkän aikavälin estimaattien mukaan Yhdysvaltain tuonti on hyvin joustavaa maan omien tulojen
suhteen (joustokerroin 2,335), mutta reaalisen valuuttakurssin suhteen se on hyvin lähellä yksikköjous-
tavaa. Tämä tarkoittaa, että Yhdysvaltain tuonti reagoi voimakkaasti kotimaan taloustilanteeseen, kun
taas reaktiot valuuttakurssissa tapahtuvaan vaihteluun ovat maltillisempia. Yhdysvaltain viennissä
jousto Kiinan tulojen suhteen on myös voimakasta, mutta valuuttajousto jää epäselväksi. Mallin
mukaan joustokerroin olisi merkitsevä ja positiivinen 1,126, mikä ei teoriassa ole järkeenkäypää: tämä
tarkoittaisi, että dollarin heikentyminen yuania vastaan olisi haitallista Yhdysvaltain viennille! Yhdys-
valtain viennin yhtälössä heikko selitysaste on merkki siitä, ettei malli ole täysin toimiva. Kuitenkin
mallin rakenne on valittu samojen tilastollisten kriteerien perusteella kuin muissakin yhtälöissä. Väärän-
merkkisen kertoimen takia viennin jousto CNY/USD-kurssin suhteen jää epäselväksi. Kuitenkin on
selvää, ettei näyttöä jouston negatiivisesta kertoimesta ole, mikä tarkoittaisi että Yhdysvaltain vienti
ei juuri parane vaikka vaihtokurssi muuttuisikin Yhdysvaltojen suhteen edullisemmaksi. Euroalueen
tuonnissa jousto omien tulojen suhteen on jälleen voimakasta, joustokertoimen ollessa lähes 2, mutta
jousto reaalisen vaihtokurssin suhteen jää hyvin pieneksi, noin 0,38:aan. Euroalueen vienti Kiinaan
siis seuraa lähinnä euroalueen tulojen kehitystä eikä juurikaan reagoi vaihtokurssin muutoksiin. Eu-
roalueen viennissä taas on epäselvää, onko muuttujien välillä lainkaan yhteisintegroivaa relaatiota.
Kumpikaan kerroin, jousto Kiinan tulojen tai jousto vaihtokurssin suhteen, ei eroa merkitsevästi
nollasta. Euroalueen vienti Kiinaan ei siis näytä lainkaan toimivan perinteisessä kysyntä-tarjonta -
asetelmassa. Vienti ei mallin mukaan reagoi kohdemaan tulojen eikä reaalisen vaihtokurssin muutok-
siin.
Lyhyen aikavälin joustokertoimien estimointi antaa tietoa joustojen dynamiikasta. Nollan viiveen,
ts. saman periodin, joustokertoimista yksikään ei eroa nollasta 5 %:n merkitsevyystasolla. Tämä
tarkoittaa, että vienti- ja tuontivirrat ovat aluksi hyvin jäykkiä reaalisen vaihtokurssin suhteen. Reak-
tioita syntyy vasta kuukauden viiveellä, jossa ensimmäisen viiveen joustokertoimet ovat merkitseviä.
Joustokertoimien etumerkit kuitenkin antavat olettaa, että reaktiot eivät lyhyellä aikavälillä ole aina
oikean suuntaisia, etenkään euroalueen tuonnissa jossa vasta pitkän aikavälin joustokerroin kääntyy
positiiviseksi. Kuitenkin joustojen dynamiikka on kaikissa tapauksissa hyvin samankaltainen: jous-
tavuus alkaa vasta viiveellä.
Saadut joustokerroinestimaatit vertautuvat sikäli hankalasti aiempaan tutkimukseen että tässä käsitel-
lyistä tutkimuksista yksikään ei käsitellyt sellaista kaupankäyntiä jossa Kiina olisi ollut toisena o-
sapuolena. Kun kuitenkin verrataan joustokertoimia muiden maiden kaupankäynnille saatuihin esti-
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maatteihin (esim. Baek & Koo, 2009; Marquez, 1990), voidaan todeta niiden olevan sopivaa kokolu-
okkaa, ja jousto tulojen suhteen on keskimäärin voimakkaampaa kuin jousto vaihtokurssin suhteen.
Aiemmissa tutkimuksissakin jotkin kerroinestimoinnit antavat vääränmerkkisen tuloksen kuten tässä
Yhdysvaltain viennin valuuttajousto, esim. jotkin BKT:n kertoimet Baekin ja Koon (2009) tutkimuk-
sessa. Lisäksi täydellistä joustamattomutta esiintyy monissa tapauksissa, joten tässä todettu euroalueen
viennin joustamattomuus ei mahdollisesti ole kovinkaan erikoinen poikkeus.
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9 Yhteenveto ja johtopäätökset
Kiinan valuuttakurssipolitiikasta ja sen merkityksestä voidaan tämän tutkimuksen tulosten ja läpikäy-
dyn kirjallisuuden pohjalta tehdä erinäisiä johtopäätöksiä. Kaikkeen ei kuitenkaan ole yksinkertaista
vastausta. Ehkä suorin johtopäätös on se, että Kiinan hallinnon väitökset yuanin arvonkehitystä oh-
jaavasta valuuttakorijärjestelmästä eivät pidä paikkaansa. Valuuttakorianalyysin paljastama dollarin
dominoiva painotus on vakuuttava. Yhtä selvää ei kuitenkaan ole se, millaiseen asemaan yuan on
tämän sidoksen avulla ajettu: valuutta kyllä vaikuttaa aliarvostetulta etenkin dollariin nähden, mutta
empiiriset tulokset ovat niin tässä kuin muussakin tutkimuksessa parhaimmillaankin ristiriitaisia.
Lopulta käytännössä merkittävin kysymys on kuitenkin se, kuinka paljon etenkin Yhdysvaltain mutta
myös euroalueen Kiinan-kauppa joustaa yuanin vaihtokurssin suhteen, eli onko mahdollisella aliar-
vostuksella suurtakaan merkitystä. Tähän kysymykseen empiirinen analyysi antaa joitakin vastauksia,
vaikkei kuitenkaan täysin tyhjentävästi. Samalla on kuitenkin huomioitava, että tässä tehty analyysi on
hyvin länsi-keskeistä. Tähän asti puuttuva ja huomattavasti vaikeampi osa tutkimusta on analysoida
asioita Kiinan näkökulmasta: mitä Kiina hyötyy ja millaisia haittoja sille koituu yuanin nykyises-
tä asemasta, entä mitkä ovat Kiinan johdon lopulliset tavoitteet valuuttakysymyksessä? Näihinkin
seikkoihin on joka tapauksessa hyvä jollain tasolla ottaa tässä kantaa.
Valuuttakoriestimaattien perusteella yuan-dollari-kurssin kehitys vuodesta 2005 ei niinkään ole ollut
yuanin vapauttamista markkinavoimien määräysvaltaan tai edes kunnolliseen valuuttakorisidokseen
siirtymistä, vaan etenkin vuosien 2005-2008 revalvoituminen vaikuttaa pikemminkin hallitulta siir-
tymältä tietylle halutulle tasolle. Tämän osoittaa dollarin voimakas painotus revalvaationkin aikana.
Estimoitujen valuuttakorien mukaan yuanin nousua eivät tuolloin aiheuttaneet valuuttakorin muiden
valuuttojen liikkeet markkinoilla, sillä muiden valuuttojen painokertoimet pysyivät edelleen lähellä
nollaa. Hallittu hidas siirtymä vastaa hyvin Kiinan hallinnon aiempaa tapaa tehdä uudistuksia, kuten
esimerkinomaisesti nähtiin kappaleessa 2 esitellyssä maanomistusoikeuksien tapauksessa. Siirtymää
seurannut tasainen jakso 2008-2010, jolloin yuan oli käytännössä suoraan sidottu dollariin eikä nimel-
lissessä CNY/USD-kurssissa tapahtunut juuri minkäänlaisia muutoksia kahteen vuoteen, vaikuttaa
lähinnä varovaiselta reagoinnilta tuolloin käynnissä olleeseen talouskriisiin. Vielä on vaikeaa sanoa,
kuinka uusimmat uudistukset tulevat nimelliskurssiin vaikuttamaan: tähän saakka yuan on hieman
kallistunut kesäkuusta 2010 asti, mutta CNY/USD-kurssin heilahteluja toiseen suuntaankin on nähty.
Valuuttakoriestimaateissa euron saama merkitsevä painokerroin voi merkitä uuttaa suuntausta kohti
todellista valuuttakoria, jossa muillakin valuutoilla olisi merkittävä osa.
Valuuttakorikysymyksessä on joka tapauksessa selvää, ettei sellaista valuuttakoria jota Kiinan keskus-
pankki kuvaili (kts. PBoC, 2005b) ole olemassa. Kun otetaan huomioon keskuspankin edelleen jat-
kuneet raskaat interventiot ja valuuttareservien kasvu, on todistusaineisto Kiinan valuuttamanipu-
laatiosta varsin vahvaa. Yhdysvaltain kongressin odotetaankin julkaisevan asiasta raportin loppu-
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vuodesta 2010. Tähän saakka Yhdysvalloissa on vältetty esittämästä suoria syytöksiä manipulaatiosta,
osin ehkä kauppasodan pelosta. Kiinan toteaminen virallisesti manipuloijaksi oikeuttaisi tullien ja
muiden maksujen nostoon, mikä saattaisi johtaa vastaaviin toimenpiteisiin Kiinan puolella. Tällaises-
ta tilanteesta kummankaan osapuolen olisi vaikeaa hyötyä. Euroopassa taas yuanin vahva dollarisidos
tarkoittaa, että dollariin nähden vahva euro on myös yuaniin nähden vahva. Euroalue on siis hyvin
samankaltaisessa tilanteessa suhteessaan Kiinaan kuin Yhdysvallat, joskin yuan-euro-kurssissa on
enemmän mahdollisuuksia myös palautusliikkeeseen mikäli dollari vahvistuu euroa vastaan. Eu-
roopassa kysymys ei kuitenkaan ole poliittisesti yhtä kuuma kuin Yhdysvalloissa, vaikkakin täällä
on jo aiemmin otettu käyttöön erinäisiä tulleja ja tuontikiintiöitä Kiinasta tuodulle tavaralle.
Kysymykseen yuanin arvostuksen tasosta on vaikeampaa vastata. Taloudellisten perustekijöiden kuten
Kiinan kauppataseen ylijäämän ja valuuttareservien kasvun perusteella vastaus on selvä: yuan on
huomattavasti aliarvostettu etenkin dollariin nähden. Vastaus sille kuinka paljon aliarvostusta on
on jäänyt akateemiselta empiiriseltä tutkimukseltakin epäselväksi ja ristiriitaisten tulosten peittoon.
Tämän tutkimuksen estimointien perusteella vuodelle 2009 saatu noin 20 % vastaa keskimäärin
varsin hyvin julkisuudessakin esitettyjä arvioita. Kuitenkin empiiriset ongelmat ja epävarmuus es-
timaattien ympärillä tässä ja muissa menetelmissä ovat suuria, kuten Korhosen ja Ritolan (2009)
artikkelista voidaan nähdä. Tasapainoisten valuuttakurssien tutkimuksessa on tällä hetkellä liian mon-
ta tutkimuslinjaa ja teoriaa tarkemman konsensuksen saamiseksi. On mahdollista, että jotkin Kiinan
talouden ominaispiirteet ovat käytettyihin malleihin soveltumattomia. Balassa-Samuelson -hypoteesin
oletuksiin kuuluu työvoiman vapaa liikkuvuus eri sektoreiden välillä. Tämä ei kuitenkaan ole Kii-
nan tapauksessa itsestäänselvyys. Coudert & Couharde (2007) epäilevät artikkelissaan, että heikko
työvoiman liikkuvuus estää sektoreiden välisten palkkaerojen tasoittumisen. Chow (2007, 85-86)
mainitsee, että etenkin kaupunkien ja maaseudun välillä on olemassa kitkaa: maalta voi kyllä tulla
töihin kaupunkiin, mutta maalta tulleilla ei kaupungeissa ole minkäänlaisia perusoikeuksia kuten
oikeutta asuntoon tai julkisiin palveluihin. Nämä tekijät voivat heikentää työvoiman liikkuvuutta ja
aiheuttaa ongelmia Balassa-Samuelson -hypoteesin ympärille rakentuvalle tutkimukselle. Empiiris-
ten ja metodologisten ongelmien vuoksi tutkijayhteisön panos julkiseen keskusteluun ja poliittiseen
päätöksentekoon voi pakostakin jäädä vain reunahuomion arvoiseksi yuanin aliarvostuskysymyk-
sessä. Joka tapauksessa jonkinlainen arvio yuanin aliarvostuksesta on oltava olemassa, mikäli esimer-
kiksi Yhdysvaltain kongressi ryhtyy toimenpiteisiin Kiinan-kaupan alijäämien kasvun pysäyttämisek-
si. Nykytutkimuksen ollessa tässä tilassa on olemassa vaara että toimenpiteiden pohjalla oleva arvio
valitaan käytettävissä olevalta laajalta skaalalta senhetkisten poliittisten tarkoitusperien mukaisesti.
Luonnollisesti on mahdotonta, että kaikissa tutkimuksissa päädyttäisiin tiettyyn samaan lukuarvoon:
on kuitenkin selvää, että tutkijoiden arvioiden vaihdellessa 10 %:n yliarvostuksesta 60 %:n aliarvos-
tukseen on käytännön toimenpiteisiin tarvittava valinta varsin vaikeaa tehdä “oikein”.
Joka tapauksessa poliittista tahtoa toimintaan on. Yhdysvaltain edustajainhuoneen 29.9.2010 hy-
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väksymän lakimuutoksen H.R.2378 (2010) mukaan Yhdysvallat voisi pitää aliarvostettua valuuttaa
suorana vientitukena ja reagoida asettamalla vastaavia tulleja. Lakiteksti määrittelee valuutan olevan
perusteellisesti aliarvostettu, jos (a) ko. valtio on osallistunut laajamittaisiin interventioihin valuut-
tamarkkinoilla niiden viimeisen 18 kuukauden aikana, joilta on olemassa todisteita aliarvostetusta
valuutasta, (b) reaalinen efektiivinen vaihtokurssi (REER) on vastaavan 18 kuukauden periodilla ollut
keskimäärin vähintään 5 % aliarvostettu, (c) 18 kuukauden aikana ko. valtion kauppatase on ollut
huomattavasti ja pysyvästi ylijäämäinen ja (d) näiden 18 kuukauden aikana valtion ulkomaanvaluut-
tavarantojen määrä ylittää yhtäaikaisesti seuraavan 12 kuukauden aikana maksettavaksi tulevan val-
tionvelan määrän, 20 % valtion rahan tarjonnasta (M2) ja edellisen neljän kuukauden tuonnin arvon.
Lakimuutos H.R.2378 määrää REER:in aliarvostuksen laskemiseksi käytettäväksi IMF:n aiheesta an-
tamia ohjeita tai “yleisesti hyväksyttyjä taloustieteellisiä ja ekonometrisiä menetelmiä”. Käytännössä
lakimuutoksessa on kyse nimenomaan yuanin aliarvostuksen torjumisesta. Lakimuutos on kuitenkin
vielä hyväksyttävä senaatissa ja sen on saatava presidentin allekirjoitus ennen voimaantuloa. Tätä
kirjoitettaessa senaatin päätöstä odotettiin loppuvuodelle 2010.
Onko valuuttakiistassa on sitten kysymys todellisesta haitasta Yhdysvaltain ulkomaankaupalle vai
käytetäänkö halpaa yuania vain poliittisena syntipukkina jota on helppo osoittaa sormella? Tässä
tutkimuksessa saatujen joustoestimaattien mukaan ainakin Yhdysvaltain tuonti kyllä reagoi yuanin
liikkeisin. Kiinan taipuminen valuuttakysymyksessä voisi siis vähentää Yhdysvaltain tuonnin määrää.
Euroopassa hyöty ei joustoestimaattien perusteella olisi yhtä suuri. Viennin osalta tulosten perusteella
on hankalampaa tehdä johtopäätöksiä, mutta voitaneen sanoa ettei Yhdysvaltain eikä euroalueen
vienti Kiinaan ole kovinkaan joustavaa. Näin ollen yuanin arvon nousu helpottaisi vain kauppavajeen
toista puolta. Joidenkin Kiinassa esitettyjen argumenttien mukaan ongelmana on lähinnä se, ettei
Yhdysvalloissa enää tuoteta niitä hyödykkeitä joita Kiina nyt tuo. Tämä tarkoittaisi, että yuanin
kallistuminen dollariin nähden saattaisi vain siirtää osan tuontia tulemaan jostakin muusta halvemman
tuotannon maasta. Tällaisen siirtymän tutkiminen vaatii laajoja yleisemmän tason maailmankaupan
mallinnuksia.
Lisäksi näyttää siltä että vienti- ja tuontivirrat joustavat enemmän Yhdysvaltain ja euroalueen tu-
lojen kuin Kiinan tulojen suhteen. Talouskasvu lännessä siis johtaa kasvaneeseen tuontiin Kiinasta,
mutta vastaavaa kasvua Kiinassa ei seuraa yhtä suuri reaktio viennissä. Etenkään euroalueen vienti
ei tulosten perusteella jousta lainkaan Kiinan tulojen suhteen. Yhdysvaltojenkin tapauksessa viennin
jousto on pienempää Kiinan tulojen suhteen kuin on tuonnin jousto omien tulojen suhteen. Edelleen,
nämä tulojoustot ovat suurempia kuin joustot valuuttakurssin suhteen. Vastaavanlaisia tuloksia esiin-
tyy aiemmassa tutkimuksessa. Kysyntää stimuloi siis enemmän käytettävissä olevien tulojen kehitys
kuin hinnan välittäjänä toimivan valuuttakurssin heilahtelu.
Aihe tarjoaa runsaasti lisätutkimuksen mahdollisuuksia. Laajempi-alainen tutkimus kansainvälisistä
kauppavirroista voisi tuottaa tietoa siitä, tapahtuuko mahdollisen yuanin kallistumisen myötä Yhdys-
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valtain tuonnissa siirtymä Kiinasta muihin maihin, vai näkyykö yuanin arvonnousu suoraan Yhdys-
valtain kokonaistuonnissa parantaen näin mahdollisesti kauppataseen alijäämää. Dollariin sidotun
valuutan vaikutukset Kiinan kotimaan talouteen ovat myös mielenkiintoinen aihe, ja tämänhetkinen
kohonnut inflaatio Kiinassa on merkki osin epäonnistuneesta sterilisaatiosta.
Kaiken kaikkiaan on selvää että kysymys Kiinan yuanin asemasta ja arvosta tulee pysymään julkisen
ja akateemisen keskustelun aiheena jatkossakin. Historian perusteella on perusteltua olettaa, ettei Kii-
nan johto lupauksistaan huolimatta kovin helposti lähde toteuttamaan dramaattisen nopeita uudistuk-
sia niin valuuttansa kuin muidenkaan asioiden suhteen. Myöskään jo vuosia jatkuneeseen Yhdysvaltain-
Kiinan kaupan epätasaiseen tilanteeseen tuskin on odotettavissa muutosta aivan pian. Nähtäväksi
jää, ryhtyykö Yhdysvallat suoranaisiin toimiin kokemansa epäreilun tilanteen takia. Mahdollisten
tullien ja tariffien vaikutuksia on hankalaa nähdä etukäteen, mutta niinsanotun kauppasodan vaara
on kuitenkin olemassa. Koska täysimittaisesta kauppasodasta kummankaan osapuolen olisi hankalaa
nousta esiin voittajana, asteittainen yuanin vapauttaminen kelluntaan olisi todennäköisesti molempien
osapuolien kannalta riskittömin vaihtoehto tasapainon hakemiseksi.
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Model 1a: OLS, using observations 2005/08/03–2010/10/07 (T = 1301)
Dependent variable: ld_CNY
HAC standard errors, bandwidth 8 (Bartlett kernel)
Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const 0,000133456 2,39201e–005 5,5792 0,0000
ld_USD 0,918776 0,0123879 74,1669 0,0000
ld_AUD −0,000883984 0,00449264 −0,1968 0,8440
ld_CAD −0,00848469 0,00591323 −1,4349 0,1516
ld_EUR 0,00652053 0,0101631 0,6416 0,5213
ld_GBP 0,00740881 0,00797687 0,9288 0,3532
ld_JPY 0,00547709 0,00467215 1,1723 0,2413
ld_KRW −0,00952653 0,00447522 −2,1287 0,0335
ld_MYR 0,0308575 0,0100564 3,0684 0,0022
ld_SGD 0,0623118 0,0228434 2,7278 0,0065
ld_THB −0,00206706 0,00531839 −0,3887 0,6976
Mean dependent var −0,000066 S.D. dependent var 0,007069
Sum squared resid 0,001099 S.E. of regression 0,000923
R2 0,983087 Adjusted R2 0,982956
F(10,1290) 7941,723 P-value(F) 0,000000
Log-likelihood 7250,934 Akaike criterion −14479,87
Schwarz criterion −14422,99 Hannan–Quinn −14458,53
ρˆ −0,132215 Durbin–Watson 2,263702
Malli 1b
Model 1b: OLS, using observations 2005/08/03–2010/10/07 (T = 1301)
Dependent variable: ld_CNY
HAC standard errors, bandwidth 8 (Bartlett kernel)
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Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const 0,000144703 2,37069e–005 6,1039 0,0000
ld_USD 0,970747 0,00703876 137,9144 0,0000
ld_AUD 0,00529202 0,00408326 1,2960 0,1952
ld_CAD −0,00470523 0,00598634 −0,7860 0,4320
ld_EUR 0,0194931 0,0109152 1,7859 0,0744
ld_GBP 0,00732099 0,00890215 0,8224 0,4110
ld_JPY 0,00807380 0,00424587 1,9016 0,0575
ld_KRW −0,000274385 0,00411964 −0,0666 0,9469
ld_THB 0,00400527 0,00633203 0,6325 0,5271
Mean dependent var −0,000066 S.D. dependent var 0,007069
Sum squared resid 0,001151 S.E. of regression 0,000944
R2 0,982282 Adjusted R2 0,982172
F(8,1292) 9723,892 P-value(F) 0,000000
Log-likelihood 7220,677 Akaike criterion −14423,35
Schwarz criterion −14376,82 Hannan–Quinn −14405,89
ρˆ −0,125976 Durbin–Watson 2,251000
Malli 2a
Model 2a: OLS, using observations 2005/08/03–2008/06/30 (T = 731)
Dependent variable: ld_CNY
HAC standard errors, bandwidth 6 (Bartlett kernel)
Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const 0,000210932 3,03234e–005 6,9561 0,0000
ld_USD 0,902741 0,0168842 53,4667 0,0000
ld_AUD 0,00921109 0,00960982 0,9585 0,3381
ld_CAD −0,00268006 0,00887615 −0,3019 0,7628
ld_EUR −0,0480643 0,0237312 −2,0254 0,0432
ld_GBP −0,00484468 0,0108946 −0,4447 0,6567
ld_JPY 0,00644378 0,00894905 0,7201 0,4717
ld_KRW 0,00169102 0,00984436 0,1718 0,8637
ld_MYR 0,0562446 0,0186130 3,0218 0,0026
ld_SGD 0,0359340 0,0190321 1,8881 0,0594
ld_THB −0,00572400 0,00513456 −1,1148 0,2653
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Mean dependent var −0,000076 S.D. dependent var 0,005710
Sum squared resid 0,000622 S.E. of regression 0,000929
R2 0,973877 Adjusted R2 0,973515
F(10,720) 2762,655 P-value(F) 0,000000
Log-likelihood 4071,477 Akaike criterion −8120,954
Schwarz criterion −8070,416 Hannan–Quinn −8101,457
ρˆ −0,090877 Durbin–Watson 2,174645
Malli 2b
Model 2b: OLS, using observations 2005/08/03–2008/06/30 (T = 731)
Dependent variable: ld_CNY
HAC standard errors, bandwidth 6 (Bartlett kernel)
Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const 0,000225620 3,10004e–005 7,2780 0,0000
ld_USD 0,953664 0,0135573 70,3435 0,0000
ld_AUD 0,0165297 0,00901077 1,8344 0,0670
ld_CAD 3,78517e–005 0,00930410 0,0041 0,9968
ld_EUR −0,0382834 0,0230779 −1,6589 0,0976
ld_GBP −0,00390262 0,0113439 −0,3440 0,7309
ld_JPY 0,0117278 0,00894678 1,3108 0,1903
ld_KRW 0,0193311 0,00925691 2,0883 0,0371
ld_THB −0,00367563 0,00541705 −0,6785 0,4977
Mean dependent var −0,000076 S.D. dependent var 0,005710
Sum squared resid 0,000645 S.E. of regression 0,000945
R2 0,972921 Adjusted R2 0,972621
F(8,722) 3116,858 P-value(F) 0,000000
Log-likelihood 4058,341 Akaike criterion −8098,681
Schwarz criterion −8057,332 Hannan–Quinn −8082,729
ρˆ −0,078152 Durbin–Watson 2,148597
Malli 3a
Model 3a: OLS, using observations 2008/07/02–2010/06/18 (T = 494)
Dependent variable: ld_CNY
74
HAC standard errors, bandwidth 5 (Bartlett kernel)
Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const 8,86481e–006 2,79766e–005 0,3169 0,7515
ld_USD 0,892559 0,0275662 32,3787 0,0000
ld_AUD −0,00406172 0,00480127 −0,8460 0,3980
ld_CAD −0,00878443 0,00751501 −1,1689 0,2430
ld_EUR −8,22111e–006 0,0105133 −0,0008 0,9994
ld_GBP 0,0117103 0,00886912 1,3203 0,1873
ld_JPY −0,00511623 0,00575983 −0,8883 0,3748
ld_KRW −0,0105199 0,00554901 −1,8958 0,0586
ld_MYR −0,00197486 0,0127961 −0,1543 0,8774
ld_SGD 0,0741085 0,0341421 2,1706 0,0304
ld_THB 0,0678874 0,0315266 2,1533 0,0318
Mean dependent var 0,000181 S.D. dependent var 0,008679
Sum squared resid 0,000342 S.E. of regression 0,000842
R2 0,990777 Adjusted R2 0,990586
F(10,483) 8755,353 P-value(F) 0,000000
Log-likelihood 2801,961 Akaike criterion −5581,922
Schwarz criterion −5535,694 Hannan–Quinn −5563,773
ρˆ −0,239750 Durbin–Watson 2,477914
Malli 3b
Model 3b: OLS, using observations 2008/07/02–2010/06/18 (T = 494)
Dependent variable: ld_CNY
HAC standard errors, bandwidth 5 (Bartlett kernel)
Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const 1,31182e–005 2,86475e–005 0,4579 0,6472
ld_USD 0,914160 0,0252781 36,1642 0,0000
ld_AUD −0,000952711 0,00422564 −0,2255 0,8217
ld_CAD −0,00568643 0,00753019 −0,7552 0,4505
ld_EUR 0,0115516 0,0113516 1,0176 0,3094
ld_GBP 0,0117344 0,0100391 1,1689 0,2430
ld_JPY −0,00515656 0,00575885 −0,8954 0,3710
ld_KRW −0,00541206 0,00473612 −1,1427 0,2537
ld_THB 0,0922453 0,0323785 2,8490 0,0046
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Mean dependent var 0,000181 S.D. dependent var 0,008679
Sum squared resid 0,000360 S.E. of regression 0,000861
R2 0,990310 Adjusted R2 0,990150
F(8,485) 8914,625 P-value(F) 0,000000
Log-likelihood 2789,759 Akaike criterion −5561,519
Schwarz criterion −5523,696 Hannan–Quinn −5546,670
ρˆ −0,225756 Durbin–Watson 2,448040
Malli 3c
Model 3c: OLS, using observations 2008/07/02–2010/06/18 (T = 494)
Dependent variable: ld_CNY
HAC standard errors, bandwidth 5 (Bartlett kernel)
Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const 2,29050e–005 2,76616e–005 0,8280 0,4081
ld_USD 0,987766 0,00760012 129,9671 0,0000
ld_AUD 0,000274414 0,00437697 0,0627 0,9500
ld_CAD −0,00263994 0,00749428 −0,3523 0,7248
ld_EUR 0,0205545 0,0130881 1,5705 0,1170
ld_GBP 0,0137898 0,0112255 1,2284 0,2199
ld_JPY 0,000377107 0,00568565 0,0663 0,9471
ld_KRW −0,00315440 0,00450031 −0,7009 0,4837
Mean dependent var 0,000181 S.D. dependent var 0,008679
Sum squared resid 0,000382 S.E. of regression 0,000886
R2 0,989724 Adjusted R2 0,989576
F(7,486) 6800,737 P-value(F) 0,000000
Log-likelihood 2775,257 Akaike criterion −5534,515
Schwarz criterion −5500,895 Hannan–Quinn −5521,316
ρˆ −0,250043 Durbin–Watson 2,497002
Malli 4a
Model 4a: OLS, using observations 2010/06/21–2010/10/07 (T = 76)
Dependent variable: ld_CNY
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HAC standard errors, bandwidth 3 (Bartlett kernel)
Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const 0,000278984 0,000138206 2,0186 0,0477
ld_USD 0,994525 0,0639963 15,5403 0,0000
ld_AUD −0,0199291 0,0215152 −0,9263 0,3577
ld_CAD −0,00878410 0,0293921 −0,2989 0,7660
ld_EUR 0,0626675 0,0302176 2,0739 0,0421
ld_GBP −0,0490398 0,0190210 −2,5782 0,0122
ld_JPY −0,00322441 0,0152278 −0,2117 0,8330
ld_KRW 0,0143308 0,0346416 0,4137 0,6805
ld_MYR 0,0603026 0,0356993 1,6892 0,0960
ld_SGD 0,0468926 0,0728644 0,6436 0,5221
ld_THB −0,0698316 0,0632413 −1,1042 0,2736
Mean dependent var −0,001569 S.D. dependent var 0,007138
Sum squared resid 0,000071 S.E. of regression 0,001048
R2 0,981319 Adjusted R2 0,978445
F(10,65) 962,8399 P-value(F) 1,39e–66
Log-likelihood 419,5267 Akaike criterion −817,0534
Schwarz criterion −791,4154 Hannan–Quinn −806,8072
ρˆ 0,030807 Durbin–Watson 1,837328
Malli 4b
Model 4b: OLS, using observations 2010/06/21–2010/10/07 (T = 76)
Dependent variable: ld_CNY
HAC standard errors, bandwidth 3 (Bartlett kernel)
Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const 0,000265262 0,000134284 1,9754 0,0523
ld_USD 1,02505 0,0552671 18,5473 0,0000
ld_AUD −0,00899168 0,0200959 −0,4474 0,6560
ld_CAD −0,00295670 0,0253712 −0,1165 0,9076
ld_EUR 0,0770178 0,0241715 3,1863 0,0022
ld_GBP −0,0510659 0,0196911 −2,5933 0,0117
ld_JPY −0,00755534 0,0174625 −0,4327 0,6667
ld_KRW 0,0383760 0,0429679 0,8931 0,3750
ld_THB −0,0450615 0,0622572 −0,7238 0,4717
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Mean dependent var −0,001569 S.D. dependent var 0,007138
Sum squared resid 0,000075 S.E. of regression 0,001056
R2 0,980432 Adjusted R2 0,978096
F(8,67) 1035,566 P-value(F) 4,53e–67
Log-likelihood 417,7657 Akaike criterion −817,5313
Schwarz criterion −796,5547 Hannan–Quinn −809,1480
ρˆ 0,034083 Durbin–Watson 1,790070
Malli 4c
Model 4c: OLS, using observations 2010/06/21–2010/10/07 (T = 76)
Dependent variable: ld_CNY
HAC standard errors, bandwidth 3 (Bartlett kernel)
Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const 0,000227712 0,000139725 1,6297 0,1078
ld_USD 0,990752 0,0296356 33,4312 0,0000
ld_AUD −0,00825405 0,0200634 −0,4114 0,6821
ld_CAD −0,00626343 0,0241940 −0,2589 0,7965
ld_EUR 0,0751867 0,0243048 3,0935 0,0029
ld_GBP −0,0496665 0,0198943 −2,4965 0,0150
ld_JPY −0,0108241 0,0161008 −0,6723 0,5037
ld_KRW 0,0335951 0,0422692 0,7948 0,4295
Mean dependent var −0,001569 S.D. dependent var 0,007138
Sum squared resid 0,000075 S.E. of regression 0,001052
R2 0,980308 Adjusted R2 0,978280
F(7,68) 1052,176 P-value(F) 1,09e–66
Log-likelihood 417,5239 Akaike criterion −819,0478
Schwarz criterion −800,4019 Hannan–Quinn −811,5960






















Test statistic for normality:
Chi-squared(2) = 25,973 pvalue = 0,00000




















Test statistic for normality:
Chi-squared(2) = 514,769 pvalue = 0,00000






















Test statistic for normality:
Chi-squared(2) = 4,583 pvalue = 0,10112





Model 5a: Pooled OLS, using 4852 observations
Included 181 cross-sectional units
Time-series length: minimum 1, maximum 30
Dependent variable: l_Pricelevel
Robust (HAC) standard errors
Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const −0,319798 0,0560846 −5,7021 0,0000
l_relGDPpcap 0,146142 0,0286400 5,1027 0,0000
Mean dependent var −0,614536 S.D. dependent var 0,449628
Sum squared resid 810,1888 S.E. of regression 0,408717
R2 0,173870 Adjusted R2 0,173699
F(1,4850) 1020,744 P-value(F) 1,9e–203
Log-likelihood −2542,443 Akaike criterion 5088,887
Schwarz criterion 5101,861 Hannan–Quinn 5093,441
ρˆ 0,923849 Durbin–Watson 0,099777
Malli 5b
Model 5b: Pooled OLS, using 3855 observations
Included 144 cross-sectional units
Time-series length: minimum 1, maximum 30
Dependent variable: l_Pricelevel
Robust (HAC) standard errors
Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const −0,201511 0,0485984 −4,1464 0,0000
l_relGDPpcap 0,242949 0,0253475 9,5847 0,0000
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Mean dependent var −0,582238 S.D. dependent var 0,426387
Sum squared resid 467,5966 S.E. of regression 0,348366
R2 0,332654 Adjusted R2 0,332481
F(1,3853) 1920,618 P-value(F) 0,000000
Log-likelihood −1403,908 Akaike criterion 2811,815
Schwarz criterion 2824,330 Hannan–Quinn 2816,260
ρˆ 0,915581 Durbin–Watson 0,118959
Malli 6
Model 6: Pooled OLS, using 3855 observations
Included 144 cross-sectional units
Time-series length: minimum 1, maximum 30
Dependent variable: l_Pricelevel
Robust (HAC) standard errors
Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const −0,0868364 0,0827825 −1,0490 0,2943
l_relGDPpcap 0,500742 0,108460 4,6168 0,0000
sq_l_relGDPpcap 0,0831315 0,0290300 2,8636 0,0042
Mean dependent var −0,582238 S.D. dependent var 0,426387
Sum squared resid 437,9202 S.E. of regression 0,337174
R2 0,375008 Adjusted R2 0,374683
F(2,3852) 1155,638 P-value(F) 0,000000
Log-likelihood −1277,523 Akaike criterion 2561,046
Schwarz criterion 2579,817 Hannan–Quinn 2567,712
ρˆ 0,909473 Durbin–Watson 0,127484
Malli 7
Model 7: Fixed-effects, using 3855 observations
Included 144 cross-sectional units
Time-series length: minimum 1, maximum 30
Dependent variable: l_Pricelevel
Robust (HAC) standard errors
Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const −0,0483029 0,0835467 −0,5782 0,5632
l_relGDPpcap 0,340714 0,0533127 6,3909 0,0000
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Mean dependent var −0,582238 S.D. dependent var 0,426387
Sum squared resid 188,6496 S.E. of regression 0,225497
R2 0,730763 Adjusted R2 0,720312
F(144,3710) 69,92819 P-value(F) 0,000000
Log-likelihood 345,7127 Akaike criterion −401,4253
Schwarz criterion 505,8580 Hannan–Quinn −79,21310
ρˆ 0,814354 Durbin–Watson 0,304598
Test for differing group
intercepts –
Null hypothesis: The groups have a common intercept
Test statistic: F(143,3710) = 38,3622
with p-value = P(F(143,3710)> 38,3622) = 0
Malli 8
Model 8: Fixed-effects, using 3855 observations
Included 144 cross-sectional units
Time-series length: minimum 1, maximum 30
Dependent variable: l_Pricelevel
Robust (HAC) standard errors
Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const 0,0707893 0,0819119 0,8642 0,3875
l_relGDPpcap 0,540284 0,111530 4,8443 0,0000
sq_l_relGDPpcap 0,0556447 0,0338612 1,6433 0,1004
Mean dependent var −0,582238 S.D. dependent var 0,426387
Sum squared resid 187,1198 S.E. of regression 0,224611
R2 0,732946 Adjusted R2 0,722506
F(145,3709) 70,20391 P-value(F) 0,000000
Log-likelihood 361,4065 Akaike criterion −430,8131
Schwarz criterion 482,7274 Hannan–Quinn −106,3787
ρˆ 0,813612 Durbin–Watson 0,306747
Test for differing group
intercepts –
Null hypothesis: The groups have a common intercept
Test statistic: F(143,3709) = 34,764
with p-value = P(F(143,3709)> 34,764) = 0
Malli 9
83
Model 9: Fixed-effects, using 2610 observations
Included 87 cross-sectional units
Time-series length = 30
Dependent variable: l_Pricelevel
Robust (HAC) standard errors
Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const −0,0305853 0,131990 −0,2317 0,8168
l_relGDPpcap 0,315095 0,0868652 3,6274 0,0003
Mean dependent var −0,509365 S.D. dependent var 0,406243
Sum squared resid 105,7456 S.E. of regression 0,204766
R2 0,754407 Adjusted R2 0,745935
F(87,2522) 89,04616 P-value(F) 0,000000
Log-likelihood 480,4906 Akaike criterion −784,9812
Schwarz criterion −268,6759 Hannan–Quinn −597,9477
ρˆ 0,809367 Durbin–Watson 0,310203
Test for differing group
intercepts –
Null hypothesis: The groups have a common intercept
Test statistic: F(86,2522) = 33,8585
with p-value = P(F(86,2522)> 33,8585) = 0
Test for normality of residual –
Null hypothesis: error is normally distributed
Test statistic: χ2(2) = 162,678
with p-value = 4,73173e-036
Malli 10
Model 10: Fixed-effects, using 1666 observations
Included 121 cross-sectional units
Time-series length: minimum 1, maximum 29
Dependent variable: l_Pricelevel
Robust (HAC) standard errors
Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const −0,220604 0,228059 −0,9673 0,3335
l_relGDPpcap 0,184796 0,0696714 2,6524 0,0081
l_M2_GDP 0,163375 0,0406812 4,0160 0,0001
l_Debt −0,188780 0,0239872 −7,8700 0,0000
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Mean dependent var −0,618331 S.D. dependent var 0,412763
Sum squared resid 33,75920 S.E. of regression 0,147963
R2 0,880992 Adjusted R2 0,871499
F(123,1542) 92,80578 P-value(F) 0,000000
Log-likelihood 883,8552 Akaike criterion −1519,710
Schwarz criterion −847,8561 Hannan–Quinn −1270,735
ρˆ 0,750544 Durbin–Watson 0,446908
Test for differing group
intercepts –
Null hypothesis: The groups have a common intercept
Test statistic: F(120,1542) = 40,9725
with p-value = P(F(120,1542)> 40,9725) = 0
Test for normality of residual –
Null hypothesis: error is normally distributed
Test statistic: χ2(2) = 49,5702
with p-value = 1,7217e-011
Malli 11
Model 11: Random-effects (GLS), using 3855 observations
Included 144 cross-sectional units
Time-series length: minimum 1, maximum 30
Dependent variable: l_Pricelevel
Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const −0,477080 0,117198 −4,0707 0,0000
l_relGDPpcap 0,288348 0,0145020 19,8834 0,0000
T 0,0123903 0,00411274 3,0127 0,0026
Mean dependent var −0,582238 S.D. dependent var 0,426387
Sum squared resid 456,1963 S.E. of regression 0,344093
Log-likelihood −1356,331 Akaike criterion 2718,663




Null hypothesis: Variance of the unit-specific error = 0
Asymptotic test statistic: χ2(1) = 14108,3
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with p-value = 0
Hausman test –
Null hypothesis: GLS estimates are consistent
Asymptotic test statistic: χ2(1) = 18,6618




USVM: OLS, using observations 1999:04–2010:02 (T = 131)
Dependent variable: d_l_USVM_adj
HAC standard errors, bandwidth 3 (Bartlett kernel)
Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const −0,00190615 0,00380848 −0,5005 0,6176
l_USVM_adj_1 −0,280779 0,0849907 −3,3036 0,0013
l_RERUSD_ad_1 0,268629 0,104982 2,5588 0,0118
l_USProd_ad_1 0,655580 0,241510 2,7145 0,0076
d_l_RERUSD_ad −1,16316 0,598047 −1,9449 0,0541
d_l_RERUSD__1 1,92366 0,621454 3,0954 0,0025
d_l_RERUSD__2 −0,0956679 0,503154 −0,1901 0,8495
d_l_USProd_ad 1,05138 0,428538 2,4534 0,0156
d_l_USProd__1 0,163808 0,544412 0,3009 0,7640
d_l_USProd__2 0,840133 0,402689 2,0863 0,0391
d_l_USVM_ad_1 −0,344102 0,105659 −3,2567 0,0015
d_l_USVM_ad_2 −0,235318 0,0786744 −2,9910 0,0034
Mean dependent var −0,000904 S.D. dependent var 0,057142
Sum squared resid 0,253362 S.E. of regression 0,046142
R2 0,403124 Adjusted R2 0,347951
F(11,119) 10,65133 P-value(F) 2,03e–13
Log-likelihood 223,3718 Akaike criterion −422,7435
Schwarz criterion −388,2411 Hannan–Quinn −408,7236
ρˆ 0,024860 Durbin–Watson 1,941691
Test for normality of
residual –
Null hypothesis: error is normally distributed
Test statistic: χ2(2) = 8,20143
with p-value = 0,0165608
Yhdysvaltain vienti
USVX: OLS, using observations 1999:02–2010:02 (T = 133)
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Dependent variable: d_l_USVX_adj
HAC standard errors, bandwidth 3 (Bartlett kernel)
Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const 0,000835534 0,00804386 0,1039 0,9174
l_RERUSD_ad_1 0,625627 0,135908 4,6033 0,0000
l_USVX_adj_1 −0,555646 0,0968390 −5,7378 0,0000
l_CHNProd_a_1 1,09777 0,367778 2,9849 0,0034
d_l_CHNProd_a 0,367298 0,591904 0,6205 0,5360
d_l_RERUSD_ad −1,19010 1,43568 −0,8289 0,4087
Mean dependent var 0,000506 S.D. dependent var 0,107931
Sum squared resid 1,088049 S.E. of regression 0,092560
R2 0,292408 Adjusted R2 0,264550
F(5,127) 8,844955 P-value(F) 3,16e–07
Log-likelihood 130,8777 Akaike criterion −249,7554
Schwarz criterion −232,4133 Hannan–Quinn −242,7082
ρˆ −0,091030 Durbin–Watson 2,178463
Test for normality of
residual –
Null hypothesis: error is normally distributed
Test statistic: χ2(2) = 6,52624
with p-value = 0,0382688
Test for omission of variables –




Test statistic: F(3,127) = 14,4276
with p-value = P(F(3,127)> 14,4276) = 3,80828e-008
Euroalueen tuonti
EUVM: OLS, using observations 1999:05–2010:02 (T = 130)
Dependent variable: d_l_EUVM_adj
HAC standard errors, bandwidth 3 (Bartlett kernel)
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Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const −0,00159314 0,00330342 −0,4823 0,6305
l_EUVM_adj_1 −0,231625 0,0746590 −3,1024 0,0024
l_EUProd_ad_1 0,448064 0,212778 2,1058 0,0374
l_REREUR_ad_1 0,0870922 0,0273782 3,1811 0,0019
d_l_EUProd_ad 1,31965 0,177995 7,4140 0,0000
d_l_EUProd__1 0,156203 0,193503 0,8072 0,4212
d_l_EUProd__2 0,0372724 0,169924 0,2193 0,8268
d_l_EUProd__3 0,354739 0,150384 2,3589 0,0200
d_l_REREUR_ad −0,167574 0,139240 −1,2035 0,2313
d_l_REREUR__1 −0,669878 0,146100 −4,5851 0,0000
d_l_REREUR__2 −0,170277 0,178006 −0,9566 0,3408
d_l_REREUR__3 −0,155945 0,189803 −0,8216 0,4130
d_l_EUVM_ad_1 −0,254565 0,0733366 −3,4712 0,0007
d_l_EUVM_ad_2 −0,136551 0,0768065 −1,7779 0,0781
d_l_EUVM_ad_3 −0,0831335 0,0640153 −1,2987 0,1967
Mean dependent var −0,000254 S.D. dependent var 0,071522
Sum squared resid 0,193787 S.E. of regression 0,041050
R2 0,706335 Adjusted R2 0,670584
F(14,115) 22,98191 P-value(F) 5,63e–27
Log-likelihood 238,5924 Akaike criterion −447,1848
Schwarz criterion −404,1718 Hannan–Quinn −429,7072
ρˆ 0,028652 Durbin’s h 0,588097
Test for normality of
residual –
Null hypothesis: error is normally distributed
Test statistic: χ2(2) = 1,57034
with p-value = 0,456043
Euroalueen vienti
EUVX: OLS, using observations 1999:04–2010:02 (T = 131)
Dependent variable: d_l_EUVX_adj
HAC standard errors, bandwidth 3 (Bartlett kernel)
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Coefficient Std. Error t-ratio p-value
const −1,06780e–005 0,00636409 −0,0017 0,9987
l_EUVX_adj_1 −0,113406 0,0741792 −1,5288 0,1290
l_CHNProd_a_1 −0,00530549 0,266544 −0,0199 0,9842
l_REREUR_ad_1 −0,0407679 0,0754820 −0,5401 0,5901
d_l_CHNProd_a 0,393428 0,340280 1,1562 0,2499
d_l_CHNProd_1 0,0293821 0,0461722 0,6364 0,5258
d_l_CHNProd_2 0,0274275 0,0383521 0,7151 0,4759
d_l_REREUR_ad −0,215396 0,346297 −0,6220 0,5351
d_l_REREUR__1 −0,491660 0,283345 −1,7352 0,0853
d_l_REREUR__2 0,0637157 0,348252 0,1830 0,8551
d_l_EUVX_ad_1 −0,568482 0,0990529 −5,7392 0,0000
d_l_EUVX_ad_2 −0,346301 0,0808136 −4,2852 0,0000
Mean dependent var 0,000697 S.D. dependent var 0,089638
Sum squared resid 0,640696 S.E. of regression 0,073376
R2 0,386627 Adjusted R2 0,329928
F(11,119) 6,348216 P-value(F) 3,43e–08
Log-likelihood 162,6051 Akaike criterion −301,2101
Schwarz criterion −266,7077 Hannan–Quinn −287,1903
ρˆ 0,019125 Durbin–Watson 1,937357
Test for normality of
residual –
Null hypothesis: error is normally distributed
Test statistic: χ2(2) = 1,52738
with p-value = 0,465944
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